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［摘　 要］ 中国现代财政制度建设在自身历史和国情所形成的国家制度框架下嵌入到了中国式现
代化进程中。 笔者通过梳理中国式现代化—中国特色社会主义制度—现代财政制度的逻辑脉络， 研究
认为， 立足新时代新征程， 为推动中国式现代化进程， 现代财政制度既要成为协调国家与社会、 市场
关系的纽带， 又要成为国家治理能力建设和国家认同建设的有效制度安排， 进一步增强国家秩序能
力、 国家赋权能力和国家创新能力等国家治理能力， 维护中国式现代化的领导主体和道路性质， 支撑
构建强国家－强社会的格局， 促进有为政府和有效市场相结合。 在中国特色社会主义制度建设逻辑
下， 现代财政制度建设遵循根本制度要求， 受基本制度制约和影响， 同时支撑和影响重要制度的效
能。 基于以上双重逻辑， 我国现代财政制度建设应以服务于社会主义现代化强国为建设主题， 以统筹
发展与安全为建设主线， 以提升国家治理效能为建设重点。
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一、 问题的提出与文献综述

一个国家选择什么样的现代化道路， 是由其历史

传统、 社会制度、 发展条件、 外部环境等诸多因素决

定的。 中国式现代化道路的探索经历了革命、 建设和

改革三个重要历史时期， 经过党的十八大以来在理论

和实践上的创新突破， 中国共产党成功推进和拓展了

中国式现代化。 党的二十大报告从战略和全局高度擘

画了中国式现代化的宏伟蓝图， 提出以中国式现代化

全面推进中华民族伟大复兴。
财政作为国家治理的基础和重要支柱， 是实现国

家意志与战略的关键工具， 在中国式道路的探索和实

践中发挥着重要作用， 既促进了中国式现代化道路的

形成， 又构成了中国式现代化道路形成的内在激励。
从发展和改革视角看， 财政在整个经济体制改革过程

中提供着改革动力、 承担改革成本和保障改革方向等

特殊职能； 财政通过自身制度的适用性和包容性， 为

中国式现代化道路提供了制度激励和发展动力， 推动

“物” 和 “人” 的发展， 可以说， 财政是理解和阐述

中国式现代化道路的重要视角 （吕炜和靳继东，
２０２２［１］）。 党的二十大报告提出， “健全现代预算制

度， 优化税制结构， 完善财政转移支付体系” 为构

建高水平社会主义市场经济体制、 全面建设社会主义

现代化国家提供有力保障。 现代财税体制与社会主义

市场经济和现代国家治理相匹配， 本质是中国式现代

化财税体制 （高培勇， ２０２３［２］ ）。 财政改革内嵌于国

家治理结构之中， 牵一发而动全身， 是处理集权与分

权、 稳定与发展、 公平与效率、 活力与秩序等关系的

重要制度安排， 健全与中国式现代化相适应的现代财

政制度是全面建设社会主义现代化强国的内在要求。
从财政与现代化进程的互动研究来看， 财政在现

代化进程中扮演着重要角色， 既是观察国家现代化建

设的一个重要维度， 也是国家能力建设的主要内容之

一， 然而由于各国面临的历史条件和基本国情不同，
财政制度与国家现代化进程之间的互动存在差异。 从

财政与西方现代化进程的互动来看， 通过财政改革推

动国家的现代化进程， 再通过国家现代化推进经济和

社会现代化， 是许多发达国家推进现代化进程中的一

般规律 （刘晓路， ２０１４［３］ ）。 解决财政危机的不同财

政汲取策略导致不同的政治后果， 影响着西方资本主

义近代国家形成和制度演进方向和方式， 英国采取

“协商式” 的议会改革以权力妥协换收入， 保证了英

国权力渐进式转移， 而法国通过强化专制权力加重税

负， 使法国走向激进的资本主义革命的道路 （道格

拉斯·诺思， １９９４［４］ ）。 近代以来， 西方国家在推进

现代化进程中经历了两次现代财政制度转型： 第一次

是从 “领土国家” 转向 “税收国家”， 并形成了 “征
税—代议制模式”； 第二次是从 “税收国家” 转向

“预算国家”。 这两次转向改变了财政汲取与支出的

方式， 重塑了国家和社会互动模式， 进而提升了国家

的治理质量， 推动了西式资本主义民主国家的构建

（Ｓｃｈｕｍｐｅｔｅｒ， １９９１［５］； Ｍｏｏｒｅ， ２００４［６］ ）。 从财政与

我国现代化进程的互动来看， 财政制度建设一直推进

是中国推进现代国家建设的关键环节和动力源泉。 孔

飞力 （２０１３） ［７］认为解决财政在中央与地方之间的分

配冲突是中国现代国家构建的关键议程之一。 贺冬航

（２０２１） ［８］将构建可持续的财政或国家财政汲取能力

作为近代以来中国现代国家建设的核心要素之一。 然

而， 不同于西方国家现代化转型是从税收法定、 公共

预算开始的， 中国财政制度尤其是预算现代化建设是

伴随着近代以来的民主政治的发展中孕育出现的， 这

很大程度上源于中西方在经济基础、 政治制度和文化

传统等方面的差异 （任晓兰， ２０１４［９］ ）。 中国推进现

代化建设以中国共产党为领导核心， 以国家独立性和

政治自主性为前提， 财政始终服从和服务于社会主义

现代化强国建设， 同时财税体制的调整和优化必须基

于各阶段现代化强国建设的中心任务， 新中国成立以

来中国财政制度经历了从嵌入企业， 到嵌入经济再到

嵌入社会的转变过程 （吕炜和靳继东， ２０１９［１０］； 吕

冰洋， ２０２１［１１］）。 改革开放以来， 为与社会主义市

场经济体制和国家治理现代化相适应， 中国向税收

国家和预算国家的转型成为当前现代国家建设的重

要形态。 一方面， 国有财政转向多种所有制财政使

得税收国家开始形成， 深刻地重塑了国家与社会的关

系 （马骏， ２０１１［１２］）； 另一方面， 国家治理逻辑转变

推动了预算国家的形成和发展， 现代预算制度成为建

设社会主义民主政治、 提升国家治理效能的重要制度

安排 （王绍光和马骏， ２００８［１３］； 马蔡琛； ２０１９［１４］ ）。
此外， ２００６ 年全面取消农业税符合构建现代国家建

设需要， 是强化国家合法性和国家认同的内在要求，
但也重塑了国家与农民的关系， 同时使基层政府从

“汲取型” 走向 “悬浮型” （徐勇， ２００６［１５］； 周飞
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舟， ２００６［１６］）。
从财政与国家治理研究来看， 国家治理体系和国

家治理能力是研究国家治理的两个重要维度。 然而，
现有关于现代财政制度与国家治理的研究， 一方面基

于国家治理的特征或时代背景视角 （岳军和王杰茹，
２０１５［１７］； 刘尚希， ２０１８［１８］ ）， 另一方面基于国家治

理能力视角 （付敏杰， ２０１８［１９］； 吕冰洋， ２０１８［２０］；
陈龙， ２０２０［２１］）， 忽视了国家治理体系 （即党领导下

管理国家的制度体系或中国特色社会主义制度体系）
与现代财政制度的内在联系。 党的二十大报告指出，
中国特色社会主义是中国式现代化的本质要求之一。
中国特色社会主义制度是实现中国式现代化的根本保

证， 深化财税改革只有全面匹配中国特色社会主义制

度， 才能更好地支撑实现中国式现代化的目标。 刘晓

路和郭庆旺 （２０１６） ［２２］ 基于财政学 ３００ 年的发展分

析， 发现财政理论与实践的发展是基于国情， 是演化

而非进化的产物， 应重视财政活动与国家制度的互动

作用。 付敏杰 （２０２０） ［２３］认为现代财政制度、 现代化

经济体系和现代国家治理体系是新时代我国建设现代

化强国的 “三大支柱”。 站在新的历史方位上， 学者

们强调现代财政制度是中国特色社会主义制度的

“重要组成部分” 或 “基础性和支撑性要素” （陈共，
２０２０［２４］； 郭庆旺， ２０１７［２５］ ）， 对根本制度、 基本制

度、 重要制度具有基础、 支柱和保障作用。 高培勇

（２０２３） ［２］认为， 随着财税体制由经济体制组成部分

到国家治理体系组成部分的根本性变化， 这根本上摆

正了财税体制在中国特色社会主义制度体系中的位

置， 因而建立现代财税体制应从中国特色社会主义制

度体系高度全面理解。
综上所述， 现代国家建设和崛起离不开财政力

量， 构建现代财政制度是整个国家现代化进程中的一

个重要环节。 一方面， 国内外文献都将财政制度建设

作为国家现代化建设的核心重要组成部分， 然而，
由于国家之间面临的历史条件和基本国情不同， 财

政制度与国家现代化建设之间的互动存在差异， 西

方国家的财政改革推动了西式资本主义民主国家的

建设， 而我国财政制度建设是在近代以来的民主政

治的发展中孕育出现的， 始终围绕党和国家事业中

心任务。 另一方面， 财政与国家治理体系具有高度

的适应性和融洽性， 不同于财政与国家治理能力的

研究， 现有研究关于财政与国家治理体系或国家制

度受到的重视更少， 国家治理体系对现代财政制度

的塑造尚不清晰。
基于此， 本文的贡献可能有两个方面： 从研究视

角看， 本文结合二十大报告精神， 试图回到我国现代

化道路的具体情境， 通过梳理中国式现代化—中国特

色社会主义制度—现代财政制度的逻辑脉络 （见图

１）， 理解中国式现代化、 中国特色社会主义制度与

我国现代财政制度建设的关系。 这有助于强化中国式

现代化道路的内在激励， 并将财税作为中国特色社会

主义制度的基础性和支撑性要素加以塑造。 从研究内

容来看， 立足新时代新征程， 明确推动中国式现代化

的财政动力； 系统梳理了现代财政制度与中国特色社

会主义制度体系的内在联系； 基于中国式现代化建设

逻辑和中国特色社会主义制度建设逻辑， 探讨我国现

代财政制度建设的路径选择。
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图 １　 中国式现代化、 国家制度与

我国现代财政制度建设的分析框架

二、 新时代新征程推动中国式现代化的财政动力

党的二十大报告指出， 中国式现代化具有人口规

模巨大、 全体人民共同富裕、 物质文明和精神文明相

协调、 人与自然和谐共生、 走和平发展道路五个方面

的鲜明特色。 这一重要论述强调了中国式现代化的初

始禀赋， 以及人与社会、 人与自我、 人与自然、 中国

与世界在发展质量和成效的描述， 并具体体现在

“五位一体” 总体布局的各个方面 （韩保江和李志

斌， ２０２２［２６］； 张亚光和毕悦， ２０２３［２７］ ）。 财政嵌入

国家治理的 “五位一体” 总体布局之中， 在推动中

国式现代化道路中发挥着引领与保障发展的关键作

用。 我国现代财政制度 （现代化财税体制） 本质是

中国式现代化财税体制， 完善现代财政制度有助于强

化中国式现代化道路的内在激励。 党的十八大以来，
中国共产党领导下的民主法治建设、 国家现代化转

型、 实现求强求富的中华民族复兴奋斗目标取得了历

史性成就， 在这一过程中， 财政制度的有效性供给，
既提供了强大的财政汲取能力， 又实现了对经济社

５
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会发展的重要支撑。 新时代新征程上推动和拓展中

国式现代化， 现代财政制度既要成为协调国家与社

会、 市场关系的纽带， 又要成为国家治理能力建设

和国家认同建设的有效制度安排。 具体而言， 现代

财政制度建设应进一步增强国家秩序能力、 国家赋

权能力和国家创新能力等国家治理能力， 维护中国

式现代化的领导主体和道路性质， 支撑构建强国家

－强社会的格局， 促进有为政府和有效市场相结合，
建设国家治理型财政体制， 实现对中国式现代化的

有效支撑。
（一） 现代财政制度建设是国家治理能力建设的

重要内容

国家现代化是整个现代化进程的核心， 实现国家

现代化是一个不断强化国家能力的过程， 其中增强国

家能力是现代财政制度建设的第一要务 （刘晓路，
２０１４［３］）。 虽然对国家能力的划分尚未有定论， 但国

家财政汲取能力是衡量国家能力最重要的指标和现代

国家建设的主要任务已形成共识， 国家财政汲取能力

的下降将导致国家宏观调控能力下降， 引发社会危

机， 甚至 造 成 现 代 国 家 建 设 的 失 败 （ Ｂｅｓｌｅｙ 和

Ｐｅｒｓｓｏｎ， ２０１１［２８］； 乔尔·Ｓ􀆰 米格代尔， ２００９［２９］）。
考察新中国成立以来我国财政体制演变， 增强国

家财政汲取能力一直是财政制度建设的核心内容， 是

实现国家现代化的首要问题。 在社会主义革命和建设

时期， 国家依靠统收统支的财政体制， 加强了对社会

资源的汲取能力， 有效支持了工业体系建设， 也有效

应对了国内外安全威胁。 在改革开放和社会主义现代

化建设时期， 改革开放初期推行的 “分灶吃饭” 财

政体制削弱了中央财政权威和汲取能力， 国家宏观调

控能力受到威胁。 进一步地， １９９４ 年推行的分税制

成功地扭转了 “两个比重” 下降和提升了国家调控

能力。 在新时代， 保持财政收入比重基本稳定或保持

财政汲取能力的稳定是现代财政制度建设的基本前

提。 然而， 国家有效治理是中国式现代化得以快速持

续发展的关键， 推进中国式现代化道路离不开国家治

理现代化。 随着新时代财税改革由适应市场转向匹配

国家治理， 不能仅关注财政汲取能力， 还应从财政支

撑国家治理体系和治理能力现代化建设视角出发， 重

点关注财政对国家治理能力的支撑作用。 国家能力与

国家治理能力两个概念内涵基本一致， 国家治理能力

包括国家秩序能力、 国家赋权能力和国家创新能力

（高奇琦， ２０２３［３０］ ）， 这三种能力的提升都需要以财

政制度作为基础性和支撑性要素。
国家秩序能力更多体现为国家的政治控制能力，

在现代化进程中， 市场化改革和向数字社会的转型加

剧了社会失序， 国家需要通过暴力机器和财政系统实

现对社会资源的获取， 实现政治稳定和社会有序， 这

里实际上强调建设国家现代化建设所需的财政汲取能

力对维护国家秩序的支撑作用。 国家赋权能力主要涉

及分配， 包括提供公共物品和保障公众权利。 一方

面， 公共性是财政的本质属性， 满足社会公共需要是

现代财政制度的基本功能， 财政通过财政支出、 转移

支付提供公共物品是增强国家赋权能力的应有之义。
此外政府提供公共品弥补市场失灵也是经典财政学所

强调的。 另一方面， 由于现代财政制度充当国家治理

的重要支柱， 在其他国家治理活动中起着引导性和推

动作用， 在保障公众权利方面， 财政是一个重要平

台。 如通过税收法定保护公众财产权， 通过基本公共

服务均等化保护公众机会均等权， 通过预算公开、 公

众参与预算监督保障公众政治参与权等。 国家创新能

力主要涉及社会财富的再创造及再分配。 为提升社会

财富的再创造， 一方面， 合理的中央与地方财政关系

能够有效激发地方政府的发展动力， 是推动国家经济

发展的内在机制。 此外， 调整税制结构、 规范各类税

收优惠政策、 健全以增值税为主体的流转税制度等财

税手段有助于激励地方政府和微观经济主体、 维护市

场公平竞争的功能， 支撑构建新发展格局， 推动经济

高质量发展。 另一方面， 财税政策是国家宏观调控的

重要手段， 通过加大财政科技投入、 税收优惠、 政府

采购、 财政贴息等方式支持基础研究、 企业技术创

新、 科技成果转化， 有助于以财税政策特有的引导、
激励、 协调、 化险等功能， 促进国家创新驱动型发展

方式的形成。 为加强社会财富再分配， 保护处于分配

弱势的群体， 可以通过优化税收、 社会保障、 转移支

付等方式提升再分配的调节能力和精准度。
（二） 现代财政制度建设是国家认同建设的重要

支撑

从我国政权合法性建构看， 中国共产党在以党建

国、 以党治国中建立了政权的合法性， 赢得人民拥

护、 巩固长期执政地位是党执政后的一项根本建设，
是以中国式现代化推进中华民族伟大复兴的必然选

择。 党的二十大报告指出， 坚持中国共产党领导和坚
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持中国特色社会主义是中国式现代化的本质要求和重

要原则之一。 这一论述强调了中国式现代化的领导主

体和道路性质， 意味着我们要跨越资本主义， 以社会

主义的发展逻辑驾驭资本逻辑 （赵义良， ２０２３［３１］ ）。
习近平总书记强调： “人民是历史的创造者， 是决定

党和国家前途命运的根本力量。” ［３２］ 如何在推进中国

式现代化道路中坚持中国式现代化的领导主体和道路

性质， 实现中国式现代化的整体利益与共同期盼， 处

理好人民与国家的关系， 增强人民对建设社会主义现

代化强国的认同感和归属感成为关键因素。 在推动现

代化建设过程中， 财政内嵌入国家治理各领域， 财政

有助于解决社会利益分化所导致的社会矛盾， 因而建

立有效的财政制度是协调解决国家认同建构和社会利

益协调的重要制度安排 （吕炜和刘欣琦， ２０２３［３３］）。
国家认同或国家合法性是现代国家的生命所在，

本质上是人民对国家的认同， 其表现为人民与国家的

关系 （林尚立， ２０１３［３４］）。 国家认同的支撑体系包括

经济激励系统、 政治价值系统与制度组织系统三方

面， 三个领域相互补充和支撑， 然而， 国家合法性基

础并非一成不变， 而是根据环境和社会结构的变化不

断适应和改造， 表现出明显的动态特征 （金太军和

姚虎， ２０１４［３５］）。
在社会主义革命和建设时期， 意识形态的认同和

教化 （政治价值系统） 是当时国家认同建设的主要

手段。 这一时期， 中国既面临从贫穷落后的农业大国

如何在较短时间内实现工业化， 又面临帝国主义的经

济封锁， 并以巩固政权、 以社会主义制度为首要价

值。 国家以指令性计划作为资源配置的主要制度安

排， 以政府在资源配置中起决定性作用的方式发展生

产力， 财政体制建设服从服务于 “政治导向型” 治

理， 建立了高度集中、 统收统支的财政体制， 财政以

资产所有者身份参与直接社会生产和消费， 财政计划

控制着社会再生产过程的各环节。 这种集中力量办大

事的财政运行体制围绕党和国家中心任务， 获得了中

国特定阶段现代化必需的 “资本”， 有力地巩固了新

生政权、 配合社会主义改造、 推动工业化道路， 在推

进现代化进程和探索社会主义道路过程中发挥着承上

启下的作用。
在改革开放和社会主义现代化建设时期， 经济绩

效成为国家认同建设的主要手段。 在这一阶段我国实

现了经济高速增长与社会长期稳定的奇迹， 但也逐

步成为一个社会利益分化与个体意识不断增强的国

家。 在这一过程中， 财政制度建设引发了一系列深

刻影响。 一方面， 以财政分权为导向的财政体制改

革成为中国长期高速经济增长的重要原因； 另一方

面， 所构建的公共财政体制框架在提升国家汲取能

力的同时， 通过完善支出端制度， 成为解决市场化

改革带来的集体福利机制消散问题， 缓解社会失范

和失序的重要制度安排。
在新时代， 国家治理有效性或提升国家治理效能

成为国家认同建设的主要手段。 一方面， 随着生产力

发展到一定阶段和个体意识的进一步成长， 我国社会

主义矛盾开始转变， 在追求更高质量的物质文化的需

要上， 人民对公平正义、 民主法治等需要更为迫切，
亟需政府提供相应的制度供给。 另一方面， 我国正处

于经济社会转型期， 促使国家治理逻辑发生了重要变

化， 如国家治理取向从权力本位转向权利本位， 治理

理念从管制转向服务， 治理主体从一元转向多元， 治

理效能的提升成为增强社会公众国家认同感的关键指

标。 在国家合法性或国家认同建设方面， 公共财政思

想体现为增加一定的社会性支出。 但是， 从国家治理

视角出发， 现代财政内嵌于国家治理结构之中， 是处

理集权与分权、 稳定与发展、 公平与效率等关系的重

要制度安排。 换句话说， 提升国家合法性或人民对国

家的认同应当将现代财政制度作为一项治理机制， 在

制度设计过程中需要考虑社会主要矛盾转变和国家治

理逻辑转变所带来的影响， 更多地将民主法治理念、
公平正义追求、 参与监督权利嵌入到现代财政制度建

设之中， 以增强人民的国家认同感。
（三） 现代财政制度建设是协调国家与市场、 社

会关系的重要纽带

现代国家与社会、 市场关系的互动形塑了现代财

政制度的建设进程。 在现代化历史进程中， 中国共产

党领导人民在推进国家现代化建设的历史实践和独特

的政党－国家体制决定了中国财政建设的功能定位

（吕炜和靳继东， ２０２１［３６］ ）。 改革开放以来， 国家对

市场的主导和推动， 使我国逐步形成了国家、 社会和

市场三分的格局。 十八届三中全会提出 “科学的财

税体制是优化资源配置， 维护市场统一、 促进社会公

平、 实现国家长治久安的制度保障”， 可以说， 从国

家治理视角定位的财税体制是厘清国家、 社会和市场

三者的边界， 协调国家与市场、 社会关系的重要

７
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纽带。
就国家与市场关系而言， 政府是国家意志的表

达， 国家与市场的关系很大程度上可以通过政府与市

场的关系进行理解。 在社会主义革命和建设时期， 我

国建立总体性支配体制， 国家通过垄断几乎所有重要

资源， 推进了资本积累和工业体系建设， 但对企业和

人民的激励存在不足。 在改革开放和社会主义现代化

建设时期， 市场化改革推动了以政企关系为核心的政

府与市场关系的改革， 国有企业从计划执行者转向市

场主体。 政府与市场作为两种资源配置工具， 市场失

灵是政府财政提供公共品和服务的逻辑起点， 此时，
财政作为国家或政府的重要工具， 成为区分政府和市

场边界的重要纽带。 十九届五中全会首次提出， 中国

特色社会主义下的政府与市场关系是： 有为政府和有

效市场的有机统一。 在新时代， 有效市场和有为政府

是现代财政制度建设关于政府与市场关系的新定位，
既要求发挥市场在资源配置中的决定性作用， 又要求

发挥高度 “组织起来” 的国家治理优势， 重视财政

的国家属性和国家在财政中的主体地位 （匡小平和

熊高鹏， ２０２３［３７］）。
就国家与社会关系而言， 改革开放前， 我国农业

国的现实基础和建立独立的民族－国家及工业体系的

需要意味着财政资源汲取主要来自农业， 国家与社会

的关系自然体现在国家与农民的关系上， 此时党、 国

家和社会一体化。 ２０ 世纪 ８０ 年代后， 虽然社会开始

拥有一定的成长空间， 但是此时表现出一种 “强国

家－弱社会” 为特征的格局。 在财政领域， 一方面，
适应市场经济的财税体制改革使中国从 “自产国家”
过渡到 “税收国家” 和 “预算国家”， 国家的收入来

源和支出取向与公众的联系越发密切。 另一方面， 分

税制改革形成的以 “项目制” 为特征的资源的分配

方式影响着国家与社会的关系， 既壮大了社会组织，
也塑 造 了 一 种 特 殊 的 国 家 治 理 体 制 （ 渠 敬 东，
２０１２［３８］）。 在新时代， 社会差异性和社会多元化显著

增强， 为弥补传统的政府单一管理格局的不足， 党的

执政理念开始逐渐从 “社会管理” 转向 “社会治

理”， 强调建设社会治理共同体。 党的二十大报告指

出， 健全共建共治共享的社会治理制度， 提升社会治

理效能。 财政制度可以成为构建以合作为特征的

“强国家－强社会” 的格局的重要工具， 通过构建嵌

入民主法治机制、 参与回应机制的现代财政制度既可

以限制国家专制权力和加强国家基础性能力， 又可以

为社会的良性法治和民主政治的实现需要提供活动空

间， 最终实现国家和社会力量在财政制度中有序而合

理地发挥作用。 换句话说， 在推进国家治理现代化的

进程中， 现代财政制度的运行基础是嵌入社会， 需要

通过社会保护、 控制和权力开放化解社会矛盾和社会

风险， 增进公共秩序 （吕冰洋， ２０２１［１１］ ）。 因而现

代财政制度在促进经济治理效能的同时， 要注重提

升社会治理效能， 以民主法治和透明高效推进预算

制度现代化， 以落实税收法定、 加强税收中性和嵌

入社会推进税收制度现代化， 以鼓励社会参与公共

品的提高和通过加强社会保障保护社会完善财政支

出制度， 增进强国家－强社会的良好互动关系， 激

发社会活力。
更重要的是， 中国特色社会主义制度是基于基本

国情、 发展任务和发展条件， 在推进中国式现代化进

程中建立起来的。 那么， 需要进一步探讨的问题是：
现代财政制度与中国特色社会主义制度有何内在

关系？

三、 中国特色社会主义制度体系下的

现代财政制度建设

　 　 习近平总书记指出： “我们党坚持和完善中国特

色社会主义制度， 不断推进国家治理体系和治理能力

现代化， 形成包括中国特色社会主义根本制度、 基本

制度、 重要制度等在内的一整套制度体系， 为中国式

现代化稳步前行提供坚强制度保证。” ［３９］也就是说，
我国在推进中国式现代化进程中形成了自己的理论逻

辑、 制度体系和发展道路， 中国特色社会主义制度是

实现中国式现代化的根本保证， 现代财税体制作为中

国式现代化财税体制， 只有全面匹配中国特色社会主

义制度， 才能更好地支撑实现中国式现代化的目标。
财政制度作为国家的一项基础性制度， 是政治、 经济

和社会的连接点， 具有转移和分散各种公共风险、 提

升经济活力、 调节各种利益分配， 维护国家长治久安

的重要作用 （刘尚希等， ２０２２［４０］）。 在推进中国式现

代化进程中， 国家建设面临的时代背景和工作重心有

所不同， 财政自身的发展变化必须在国家整体性制度

框架内展开， 财政必须根据中国式现代化不同阶段的

要求， 不断推进体制改革， 形成和发展符合当代中国

国情的财政制度。 在这一过程中， 财政制度形态经历

８
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了 “建设财政” 到 “公共财政” 再到 “现代财政”
的转变， 虽然各阶段其政策目标、 汲取方式、 分配方

式存在差异， 但都坚持 “以政领政、 以财辅政”， 为

推进中国式现代化贡献了财政力量。 中国特色社会主

义制度体系的形成和发展形塑了财政制度的形态， 并

将影响现代财政制度的建设， 站在中国特色社会主义

制度体系高度， 将财税作为中国特色社会主义制度的

基础性和支撑性要素加以塑造， 是中国财政学的题中

应有之义 （高培勇， ２０２３［２］ ）。 中国特色社会主义制

度体系对现代财政制度的塑造如图 ２ 所示。
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图 ２　 中国特色社会主义制度体系下的现代财政制度建设

（一） 现代财政制度建设遵循中国特色社会主义

根本制度要求

中国特色社会主义根本制度规定了社会主义方向

和本质， 主要有根本领导制度、 根本政治制度、 根本

文化制度， 表现出顶层设计性、 统领性等特征。 中国

特色社会主义根本制度决定着现代财政制度建设的根

本原则、 理论支撑、 奋斗目标和根本立场。
１􀆰 党的集中统一领导是现代财政制度建设的根

本原则。
理解根本领导制度和领导主体， 是理解现代财政

制度建设的关键。 中国共产党在以党建国、 以党治国

的历程中建立了政权的合法性， 获得了内在的 “国
家身份”， 进一步地， 通过组织和思想等方式嵌入国

家治理各领域， 形成了对国家的全面领导， 因而， 这

一独特的党政结构具有塑造国家价值偏好的功能

（王浦劬和汤彬， ２０１９［４１］）。 在党的集中统一领导下，
党的行为模式和价值偏好必定会影响财政运行的基本

特征。 我国财政制度实践同样表明， 财政制度服从并

服务于党的领导是在国家构建过程中建立起来的， 财

政制度是表达和实现党的意志的重要载体 （吕炜和

靳继东， ２０２１［３６］）。 党的二十大报告明确指出： “中

国式现代化， 是中国共产党领导的社会主义现代

化。” 换句话说， 党的领导决定了中国式现代化的根

本性质， 直接关系中国式现代化的根本方向， 这意味

着党的政治领导决定了现代财政制度的使命和定位。
也就是说， 现代财政制度具有政治属性或国家属性，
既要体现以人民为中心的发展理念， 又要表达执政党

的价值偏好， 即为人民谋幸福， 为民族谋复兴。 强大

的财政领导力是党 “总揽全局、 协调各方” 的重要

保障。
２􀆰 马克思主义国家观是现代财政制度建设的理

论支撑。
马克思主义国家观是将国家作为一个有机共同

体， 以全体公民为国家主体， 以保护人的权利体系为

国家职能。 马克思主义国家观认为， 财政随着国家的

出现而产生， 为国家权力运转提供了基本保障， 其深

刻地揭示了财政与国家之间的本质联系 （王玉玲和

赵晓明， ２０１８［４２］）。 党的二十大报告指出： “坚持和

发展马克思主义， 必须同中国具体实际相结合。” 国

家观念属于财政基础理论的内核， 以自由资本主义制

度下的国家观建立的财政理论与我国马克思主义国家

观指导下的财政实践存在脱节。 国家与财政不可分割

９
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的内在联系和国家作为有机共同体， 决定着以马克思

国家观指导的中国财政理论和实践尤为注重国家在财

政中的主体地位。 “国家分配论” 以马克思主义国家

学说为依据， 深刻地论述了一切社会形态的财政本

质。 “国家分配论” 不同于一般性的财政运行体制或

财政形态， 其中国家在财政中的主体地位具有合理

性， 不能将其打上计划经济体制的烙印进而彻底摒

弃， 我们应从中国共产党领导的政党－国家体制的历

史逻辑、 马克思主义国家观的理论逻辑和 “统筹发展

与安全” 的实践逻辑理解国家在财政中主体地位

（匡小平和熊高鹏， ２０２３［３７］）。
３􀆰 全体人民共同富裕是现代财政制度建设的奋

斗目标。
马克思主义文化是我国在意识形态领域的根本文

化制度， 这一文化制度塑造决定了共产党的政治理念

和使命追求。 党的十八大以来， 财政肩负为国理财的

重要使命， 成为实现全面建成小康社会的重要支撑。
党的二十大报告指出， 实现全体人民共同富裕是中国

式现代化本质特征。 在中国式现代化新征程中， 实现

全体人民共享发展成果， 实现共同富裕成为中国共产

党践行初心使命的目标选择， 具有鲜明的中国特色。
在新时代新征程上， 财政建设是推进共同富裕的主要

力量之一， 党的二十大报告要求 “加大税收、 社会

保障、 转移支付等的调节力度”。 增强财政的分配职

能和制度的调节能力， 优化政府间、 政府与市场主

体、 公众间的分配关系， 是解决相对贫困， 克服财政

分配体制产生的收入差距的应有之义。
４􀆰 以人民为中心是现代财政制度建设的根本

立场。
人民代表大会制度作为我国的根本政治制度， 其

突出地体现了人民的主体地位， 强调树立以人民为中

心的发展思想。 以人民为中心支配着财政实践和工作

重心， 是现代财政制度建设的根本立场。 不同于西方

财政学以市场失灵为起点， 被动地提供公共产品以维

持资本主义再生产， 以人民为中心是财政工作的价值

取向， 是我们党百年财政思想与实践的主线 （闫坤

和史卫， ２０２１［４３］ ）。 党的二十大报告进一步指出：
“人民性是马克思主义的本质属性”。 新时代以来，

随着我国社会主要矛盾的转变， 增强人民在政治、 经

济、 社会等领域的获得感成为现代财政制度建设的努

力方向。 然而， 正如二十大报告强调， 发展不平衡不

充分问题仍然突出。 当前， 我国在城乡、 区域、 居民

间富裕、 经济与社会、 经济社会与生态环境等方面发

展不平衡， 同时在教育、 医疗、 住房等领域还有一定

提升空间， 也就是说， 公共产品和服务供给水平和供

给质量还不能满足人民日益增长的需求。 与此同时，
党的二十大报告强调， 中国式现代化是人口规模巨大

的现代化。 这一独特国情意味着， 只有适应新时代主

要矛盾转变， 根据人口规模和结构特征变化带来的需

求变化， 完善公共服务供给的财政保障机制， 财政制

度才能更为充分地体现 “人民至上” 的价值追求。
此外， 坚持人民主体地位， 需要进一步发挥人大监督

在党和国家监督体系中的重要作用， 实施人大预算全

过程监督， 健全预算监督制度 （樊丽明， ２０２２［４４］）。
（二） 现代财政制度建设受中国特色社会主义基

本制度制约和影响

中国特色社会主义基本制度是指规范和调节国家

政治、 经济生活， 对处理国家与市场、 社会关系具有

重要影响的制度安排， 其包含基本政治制度和基本经

济制度， 表现出持续性、 稳定性等特征。 基本政治制

度是体现了社会主义民主政治的基本属性， 对财权的

配置和财政资源的利益分配提出了基本要求。 基本经

济制度体现了社会主义经济关系， 深刻制约和影响着

财政制度的调整和重构。①

１􀆰 以公有制占主体地位的所有制结构特征对现

代财政制度建设的影响。
其一， 以公有制占主体的所有制结构塑造了现代

财政制度具有社会主义属性。 换言之， 人民作为国家

的主人和生产资料的所有者， 决定了现代财政是人民

财政与国家财政的有机统一。 一方面， 正如习近平总

书记指出： “我们要始终把人民立场作为根本立场，
把为人民谋幸福作为根本使命。” ［４５］ 人民立场要求现

代财政应体现人民财政的建设方向， 体现社会主义的

本质属性。 另一方面， 正如习近平总书记强调： “我
们党没有自己特殊的利益， 党在任何时候都把群众利

０１

① 社会主义基本经济制度的内涵和特征是在改革和发展的长期实践中不断探索形成的， 党的十九届四中全会首次将按劳分配为主体、 多种分配

方式并存和社会主义市场经济体制纳入基本经济制度框架。 也就是说， 社会主义基本经济制度包括所有制、 分配制度和社会主义市场经济体

制， 是生产、 分配和运行机制的有机统一。
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益放在第一位。” ［４６］ 政党－国家的使命与人民利益的

一致性， 要求现代财政建设应体现以国家为主体的分

配活动， 反映人民利益的整体要求。 因此， 现代财政

是国家财政与人民财政的有机统一。
其二， 坚持高质量发展是现代财政制度建设的内

在要求。 二十大报告指出： “高质量发展是全面建设

社会主义现代化国家的首要任务。” 当前所有制结构

是由社会主义初级阶段生产力所决定的， 随着我国经

济已由高速增长阶段转向高质量发展阶段， 推动生产

力的进一步发展亟需完善和重塑现代财政制度以适应

高质量发展的需要。 因此， 优化资源配置， 促进市场

公平竞争， 推进高质量发展是现代财政制度建设的重

要内容。 一方面， 需要优化财政运行机制， 提升财政

资源配置质量和效率， 进一步促进科技创新和完善现

代产业体系， 努力 “做大蛋糕”。 另一方面， 需要加

强财政法治化， 推进税收制度中性建设， 完善中央与

地方财政体制激励机制， 破除制约市场竞争的财政制

度障碍， 增强市场主体活力， 尽力在初次分配中

“分好蛋糕”。
２􀆰 按劳分配为主体、 多种分配方式并存的分配

制度对现代财政制度建设的影响。
其一， 践行共享发展理念， 防止两极分化是现代

财政制度建设的落脚点。 党的二十大报告进一步指

出： “分配制度是促进共同富裕的基础性制度。” 分

配制度是由所有制结构和经济体制所决定的， 按劳分

配为主体的分配方式要求现代财政制度应充分发挥分

好 “蛋糕” 的功能， 调整现有收入分配格局。 当前，
我国财政支出平抑贫富差距的作用亟待增强 （李实

和朱梦冰， ２０２２［４７］）； 税收制度收入分配功能不足，
表现出累退性 （岳希明， ２０２０［４８］）； 转移支付制度的

再分配功能不足。 因此， 现代财政制度建设需要在支

撑按市场评价贡献、 按贡献决定报酬的同时， 充分发

挥财政在初次分配、 再分配、 三次分配中的收入分配

功能， 促进效率和公平的有机统一。
其二， 提高劳动者和各经济主体的积极性是现代

财政制度建设的应有之义。 按劳分配和按要素分配相

结合是我国收入分配基本特征， 决定了我国基本分配

制度是既要追求效率， 又要体现公平， 因而要求现代

财政制度既要促进社会公平， 增强人民的经济获得

感， 也要维护市场分配秩序公平， 激发创造财富的各

种源泉。

３􀆰 社会主义市场经济体制的资源配置方式对现

代财政制度建设的影响。
其一， 法治化是现代财政制度建设的基本路径。

党的二十大报告要求， 坚持全面依法治国， 推进法治

中国建设。 加快财税立法不仅是法治国家的内在要

求， 更是社会主义市场经济体制的重要保障。 财政制

度作为处理政府与市场关系的重要纽带， 财政制度的

法治化建设既有利于约束政府公共权力， 建设有限政

府， 也有利于维护公平竞争的市场环境， 建设高质量

经济体系。 预算法定、 税收法定和央地关系法定是现

代财政制度的本质要求， 为此， 要不断健全财政法律

制度体系， 提高财政立法层次， 加强财政法律与其他

法律之间协调配合， 逐步形成相互协调， 完整统一的

现代财政法律制度体系， 提升国家治理效能。
其二， 有效市场和有为政府相统一是现代财政制

度建设关于政府与市场关系的新定位。 在经济运行机

制上， 社会主义与市场经济相结合的模式深刻地影响

了我国资源配置手段的使用形式。 新时代以来， 坚持

有为政府和有效市场有机统一是中国特色社会主义经

济建设的重要经验和推进中国式现代化的中国方案。
因而， 不同于西方自由主义 “小政府” 的财政理论，
中国特色社会主义现代财政是一种有为财政模式， 在

政党－国家体制下， 财政成为体现国家意志与战略的

关键工具， 成为发挥社会主义制度优势的治理机制。
４􀆰 基本政治制度对现代财政制度建设的影响。
党的二十大报告要求： “发展全过程人民民主， 保

障人民当家作主。” 预算资金具有稀缺性， 规范与制约

财权是推进社会主义民主政治的必然选择。 现代财政

要求立足于国家治理领域， 同样需要适应和匹配政治

体制改革。 我国基本政治制度涉及政党之间、 民族之

间和基层群众之间的政治参与关系。 完善财政资金的

使用、 分配和监督机制， 是推进社会主义民主政治的

重要工具， 有利于更好地实现参政议政、 民族团结和

民主监督。 现代财政制度嵌入全过程人民民主建设，
要求建立财政分配的知情机制、 表达机制、 参与机制、
监督机制。 如通过加强政府预决算公开、 实施参与式

预算等民主机制来拓宽协商渠道、 丰富民主形式， 是

包括预算制度在内的现代财政制度建设的重要内容。
（三） 现代财政制度建设支撑和提升中国特色社

会主义重要制度的效能

中国特色社会主义重要制度是国家治理各领域的
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主体性制度， 具有灵活性和动态调整性特征， 主要涉

及经济、 政治、 文化、 社会、 生态、 党的建设等领域

的体制机制。 与此同时， 财政内嵌于国家治理结构之

中， 其运行方式深刻地影响着国家治理各领域各方面

各环节。 也就是说， 财政制度与其他重要制度密切相

关， 财政制度供给和各领域重要制度供给的互动状况

影响着国家治理的效能。
一方面， 现代财政制度是支撑国家治理的重要保

障。 财政既是维护国家主权安全， 提供国际公共产品

的关键力量， 也是保障和改善民生， 增强人民获得感

的基本工具。 另一方面， 现代财政制度作为一项国家

治理机制， 财政制度建设是影响国家治理各领域制度

效能的重要手段。 例如： 从政府治理重要制度来看，
构建约束政府权力的现代财政制度是建设阳光政府的

重要途径之一。 从生态文明重要制度来看， 以集约和

可持续发展等绿色理念为核心的绿色财政体制， 可以

为人与自然和谐共生的现代化贡献财政力量。 从社会

治理重要制度， 将民主机制和法治机制融入现代财政

制度建设， 对增强民主协商， 建设社会治理共同体具

有重要意义。 从社会主义法治重要制度来看， 财税领

域的法治化是推进国家良法善治， 构建法治强国的必

由之路。 从经济治理重要制度来看， 优化央地财政关

系、 调整税制等方式是激励地方政府和微观经济主

体、 维护市场公平竞争， 支撑构建新发展格局， 推动

经济高质量发展的应有之义。 从文化治理重要制度来

看， 运用基金、 财政补贴和税收优惠等财政工具鼓励

文化创新和创造， 既是提升国家文化软实力的应有之

义， 也是实现物质文明和精神文明相协调的现代化的

内在要求。
综上所述， 现代财政制度建设与中国特色社会主

义制度建设一脉相承， 都是由不同历史时期的基本国

情、 发展任务和发展条件决定的， 是对国家治理规律

不断认识的结果。 具体而言， 在中国特色社会主义制

度建设逻辑下， 现代财政制度建设应遵循根本制度要

求， 受基本制度制约和影响， 同时支撑和影响重要制

度的效能。 当然， 中国特色社会主义制度的完善是一

个与时俱进的动态过程， 因此， 现代财政制度建设也

是一个逐步适应时代特征和回应现实需要的动态过程。

四、 双重逻辑下我国现代财政制度建设的路径选择

我国现代国家建设动力始于外部威胁和内部改

革， 但却是自主建构起来的， 在这一过程中， 形成了

匹配实践的中国特色社会主义制度体系。 从国家治理

层面出发， 财政与国家治理体系具有高度的适应性和

融洽性， 财政制度自然地成为国家治理的一种重要机

制， 这决定了现代财政制度的调适与重塑， 必然是基

于中国式现代化建设逻辑与中国特色社会主义制度建

设逻辑的有机结合。
（一） 以服务于社会主义现代化强国为建设主题

财政制度建设嵌入现代国家建设过程之中， 中

国式现代化本质要求以及所塑造的国家制度差异性

会形塑不同财政的理论与实践， 决定了我国现代财

政制度建设的制度属性和建设方向。 坚持中国特色

社会主义和服务于社会主义现代化强国是中国特色

社会主义财政建设的制度属性和建设方向。 首先，
从政治属性来看， 中国共产党是推进中国式现代化

进程的核心能动者， 党的领导决定中国式现代化的

社会主义性质和方向， 在财政制度建设必须坚持党

对现代财政制度建设的领导。 其次， 从功能定位来

看， 服务于党和国家事业发展大局是我国财政实践

的鲜明特征， 现代财政制度需要体现党和国家的意

志， 围绕中心、 服务大局， 支撑社会主义现代化强

国的实现。 最后， 从价值追求来看， 不同于资本主

义国家推动现代化的资本逻辑， 中国式现代化以人

本逻辑为根本遵循， 因而体现人民财政是现代财政

制度建设的内在要求， 现代财政制度需要坚持共同

富裕的奋斗目标， 建设支持初次分配、 再分配和三

次分配的制度安排。
（二） 以 “统筹发展与安全” 为建设主线

从中国财政实践来看， 从国民经济恢复和发展与

应对国内外安全威胁时期的建设财政， 到 “赶超增长

与维持稳定” 时期的公共财政， 财政制度形态一直围

绕着统筹发展与安全的国家治理逻辑进行阶段性体制

重塑。 在新时代， “高质量发展与高水平安全” 是当

前乃至更长时期我国国家建设的主线。 党的十九届五

中全会首次把统筹发展和安全纳入 “十四五” 时期我

国经济社会发展的指导思想， 党的二十大报告进一步

强调， 全面建设社会主义现代化强国应统筹发展和安

全。 习近平总书记指出： “坚持统筹发展与安全， 坚持

发展与安全并重， 实现高质量发展和高水平安全的良

性互动。” ［４９］一方面， 高质量发展是全面建设社会主义

现代化国家的首要任务， 高质量发展要求适应新时代

２１



　 ２０２３ 年第 ９ 期 ·研究阐释党的二十大精神·

主要矛盾转变， 聚焦解决发展中的不平衡不充分问题，
提供更高质量的物质产品和制度政策产品； 高质量发

展要求适应国家治理逻辑转变， 聚焦推进国家治理现

代化， 紧扣国家治理的权利本位取向、 服务理念、 多

元主体、 公平正义目标； 高质量发展要求适应中国式

现代化阶段转变， 聚焦全面建设社会主义现代化强国，
促进人与社会、 人与自我、 人与自然、 中国与世界的

发展质量和成效。 另一方面， 高水平安全既要求有效

应对世界动荡变革期， 维护国家主权安全， 又要处理

和调节国内改革进入深水区的各种社会矛盾和各种利

益关系， 增强经济社会转型的确定性。 财政嵌入国家

治理结构之中， 具有转移和分散各种公共风险、 提升

经济活力、 调节各种利益分配， 维护国家长治久安的

重要作用， 因而现代财政制度既是高质量发展的有效

手段， 也是高水平安全的重要支撑。 正是在这个意义

上， 现代财政制度在制度建设过程中， 既要匹配中国

式现代化发展阶段、 社会主要矛盾、 国家治理等时代

背景转变带来的经济社会变革要求， 又要反映新时代

社会主义公平正义的内在要求， 协调国家与市场、 社会

的关系， 最终实现高质量发展与高水平安全。
（三） 以提升国家治理效能为建设重点

我国 “建设财政” “公共财政” 的财政形态是由

特定的现代化国家建设环境塑造而来的， 虽然各个历

史阶段的财政体制提升了国家治理效能， 却又有难以

克服的内在矛盾。 “建设财政” 支撑了国家政权稳定

和工业化迅速发展， 但它抑制了地方和企业的积极

性， 最终导致这一统收统支的财政体制的瓦解。 “公
共财政” 模式有效调动了经济和社会主体积极性，
但仅从市场失灵角度去界定政府的财政属性和职能，
导致它难以协调国家、 市场和社会的关系。 在某种意

义上， 现代财政建设就是为了解决 “公共财政” 模

式的固有矛盾而来的， 是对公共财政的继承和重塑。
也就是说， 新时代新征程， 在推进中国式现代化进程

中， 不能仅从经济视角界定财政职能， 而应从提升国

家治理效能出发， 财政制度现代化既要成为协调国家

与社会、 市场关系的纽带， 又要成为国家治理能力建

设和国家认同建设的有效制度安排。 因而， 应当将现

代财政制度作为一项国家治理输入机制， 推动现代财

政制度服务于国家治理效能的提升。 例如， 在现代预

算制度建设中， 思考嵌入国家与社会 （公民） 合理

化的机制， 如财政信息公开机制， 财权运行和监督机

制， 财政资源的利益分配机制。 在现代税收制度建设

中， 思考嵌入国家与市场合理化的机制， 如财政资金

汲取过程中法治机制， 统一市场的公平竞争机制。 在

现代财政体制建设中， 思考协调央地关系合理化的机

制， 如国家自主性机制， 地方政府激励机制等。

五、 结论与讨论

通过梳理中国式现代化—中国特色社会主义制

度—现代财政制度的逻辑脉络， 总的来说， 我国现代

财政制度的调适与重塑是基于中国式现代化建设逻辑

与中国特色社会主义制度建设逻辑的有机结合。 换言

之， 中国的财政制度建设路径既遵循中国式现代化建

设的基本特征， 又是由自身历史和国情所形成的国家

制度尤其是中国特色社会主义制度所塑造。
本文认为， 推进财政制度现代化， 应紧扣中国式

现代化建设逻辑和遵循中国特色社会主义制度建设逻

辑。 一方面， 在中国式现代化建设逻辑下， 我国财政

制度现代化应不断完善以支撑中国式现代化。 立足新

时代新征程， 为推动中国式现代化进程， 现代财政制

度既要成为协调国家与社会、 市场关系的纽带， 又要

成为国家治理能力建设和国家认同建设的有效制度安

排， 进一步增强国家秩序能力、 国家赋权能力和国家

创新能力等国家治理能力， 维护中国式现代化的领导

主体和道路性质， 支撑构建强国家－强社会的格局，
促进有为政府和有效市场相结合， 建设国家治理型财

政体制， 实现对中国式现代化的有效支撑。 另一方

面， 在中国特色社会主义制度建设逻辑下， 现代财政

制度建设遵循根本制度要求， 受基本制度制约和影

响， 同时支撑和影响重要制度的效能。 具体来说，
中国特色社会主义制度是现代财政制度的底色： 中

国特色社会主义根本制度决定着现代财政制度建设

的根本原则、 理论支撑、 奋斗目标和根本立场； 中

国特色社会主义基本制度深刻制约和影响着现代财

政制度的调整和重构； 现代财政制度既是支撑国家

治理的物质保障， 也是影响国家治理各领域重要制

度效能的基本手段。 当然， 中国特色社会主义制度

的完善是一个不断与时俱进的动态过程， 因此， 现

代财政制度建设也是一个不断适应时代特征和回应

现实需要的动态过程。
权利和权力是国家治理的根本问题。 财政与国

家治理具有高度的适应性和融洽性， 现代财政制度
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应塑造为一种治理机制， 成为制约权力和保障权利

的关键制度安排， 确保国家政权合法性与人民的国

家认同感。 也就是说， 财政制度现代化， 即在基本

实现财政制度 “有效性” 后， 推进财政制度 “合法

性” “认同感” 的建设， 进一步理顺国家与社会、

市场关系， 实现社会稳定， 经济发展和国家长治久

安。 概言之， 现代财政制度不仅应承担着国家治理

物质保障的汲取功能， 还应嵌入民主和法治等良性

互动机制， 以达到制约权力和保障权利的目标， 实

现国家的有效治理。
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［摘　 要］ 正确认识和科学处理财政风险金融化是当前国家发展战略和财政金融政策中的重要问

题。 笔者从财政与金融关系理论出发， 界定了财政风险金融化的概念与类型， 从理论层面提出了财政

风险金融化双重宏观效应产生机理、 评价标准和宏观经济效应最优点。 运用有调节的中介效应模型和

门限回归模型分层次论证了财政风险金融化的宏观效应程度及双重宏观效应。 研究表明， 在金融体系

结构因素影响下， 财政风险金融化的宏观效应在财政风险宏观效应中所占比重显著上升； 财政风险金

融化的宏观效应呈倒 Ｕ 型结构， 可以延缓财政风险对宏观经济的负面冲击。 预警防控机制的建立应

基于双重宏观效应将财政风险金融化保持在低风险区间与预警区间。 在深化财政金融体制改革的基础

上， 建立财政金融双支柱的宏观审慎管理框架， 提升宏观审慎政策实施效果。
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一、 引言

２００８ 年国际金融危机过后， 全球经济进入深度

调整期， 增长长期低迷， 需求总体收缩， 世界经济

格局发生重大转变， 国际环境的高度不确定性为我

国发展带来诸多挑战。 ２０１３ 年年底的中央经济工作

会议上习近平总书记做出中国经济处于 “三期叠

加” 阶段的重大判断， 经济新常态下我国 ＧＤＰ 增

速开始放缓， 宏观经济整体进入下行区间， 金融体

系总体稳定。 但在供给侧结构性改革和强监管、 严

监管的金融环境下， 影子银行业务大幅收缩， 非银

行业金融机构利润下跌， 金融领域长期处于风险易

发高发期， 呈现点多面广、 隐蔽复杂等特性， 突发

性和传染性较强， 具有鲜明的 “中国特色”。 金融

与实体经济陷入循环困境， 财政收支矛盾更加突

显， 地方政府隐性债务风险高企， 财政风险向金融

领域的 “转移行为” 加剧， 表现为财政风险过度金

融化。
从中华人民共和国成立以来的财政金融发展历

史来看， 财政风险金融化的存在具有客观必然性，
在计划经济向中国特色社会主义市场经济的渐进式

转轨过程中， 财政风险金融化特征呈现出特定的演

变趋势， 即由宏观到微观、 由中央到地方、 由单一

到多元。 在稳定经济、 对冲危机、 落实国家重大战

略部署等方面， 财政风险金融化都发挥着关键性作

用， 实现了举世瞩目的 “中国增长奇迹”， 但持续

过度的金融化也引发了周期性金融风险， 对金融稳

定与经济高质量发展造成较为严重的影响。 如何正

确认识和科学处理财政风险金融化是当前国家发展

战略和财政金融政策中的重要问题， 财政与金融应

当在平衡稳增长和防风险中增强协同配合能力， 精

准有效处置重点领域风险。
学术界对财政金融关系存在明显的争论和分歧，

国内外学者对于财政风险金融化问题更多地关注财政

风险和金融风险的相互影响， 认为财政风险与金融风

险的双向影响是客观存在的 （郑永海， ２００２［１］； 王

金龙， ２００５［２］； 周彩霞， ２００７［３］ ）， 在我国财政风险

金融化现象更为严重， 财政风险对金融系统会产生非

线性的直接和间接风险溢出效应 （曹廷求和张甜，
２０２３［４］）， 形成风险恶性循环机制， 对经济增长产生

抑制效应 （秦海林， ２０１０［５］ ）。 其中财政风险对金融

风险的影响主要表现为两个方面， 持续的财政赤字在

长期会引起通货膨胀风险 （Ｂａｒｒｏ， １９７６［６］； Ｓａｒｇｅｎｔ
和 Ｗａｌｌｃｅ， １９８１［７］； Ｋｈｕｎｄｒａｋｐａｍ 和 Ｐａｔｔａｎａｉｋ， ２０１０［８］ ）；
巨额财政赤字和政府债务也可能导致金融体系风险或

金融危机 （Ｂｕｒｎｓｉｄｅ 等， ２００１［９］； Ｃｅｂｏｔａｒｉ， ２００８［１０］；
盛宏清， ２００３［１１］）。 国内学者也深入分析了财政风险

金融化产生的原因， 认为经济转轨时期的金融风险是

财政矛盾向金融领域的转嫁 （叶青， １９９８［１２］）， 体制

性因素是根源 （尹音频， ２００１［１３］）， 财政制度缺陷和财

政金融政策协调问题是主要原因 （汤小青， ２００２［１４］；
阎坤， ２００２［１５］）； 在 ２００８ 年金融危机以后， 由于地

方政府融资方式的转变， 地方政府融资平台和土地财

政对银行信贷资金的影响开始突显 （崔光庆， ２００７［１６］；
徐海波， ２０１３［１７］； 郭贯成和汪勋杰， ２０１３［１８］； 李玉

龙， ２０１９［１９］）， 过度融资造成的债务结构不合理导致

了信贷资金财政化风险 （陈松威， ２０１７［２０］）。
目前少有文献研究财政风险金融化的宏观经济效

应， 与之相近的研究是金融抑制对经济增长的双重影

响效应。 金融抑制政策措施可以增加政府收入 （Ｇｉｏ⁃
ｖａｎｎｉｎｉ 和 Ｍｅｌｏ， １９９１［２１］ ）， 对维持国家公共债务水

平发挥了重要作用 （Ｈｉｌｅｍａｎ， ２０１６［２２］ ）， 当政府支

出具有正外部性时， 可以促进经济增长， 降低通胀水

平 （张富祥和张颖， ２０１４［２３］）。 但同时也会影响金融

体系效率和经济增长的可持续性。 发展中国家倾向于

由政府分配有限的金融资源， 造成了较低的借贷利率

水平和低质量的金融中介 （Ｃｏｌｅ， ２００９［２４］ ）， 导致国内

经济和对外经济的不平衡 （Ｊｏｈａｎｓｓｏｎ， ２０１２［２５］ ）。 中国

金融政策的实质是通过金融抑制补贴企业， 干预资源

分配， 并对危机成本实行社会化转移或分摊， 使中国

经济金融陷入严重的结构扭曲 （潘英丽， ２０１４［２６］ ），
形成二元化融资格局， 导致实体经济融资难 （张杰

和杨连星， ２０１５［２７］）。 国家财政、 国有企业、 国有银

行、 资本市场和居民五大部门构成三位一体结构的低

效率均衡， 产生的制度性公共风险会转嫁成为财政风

险 （卢文鹏， ２００２［２８］）。 政府实施的大规模经济刺激

政策可以加剧金融抑制程度 （Ｘｕ， ２０１８［２９］ ）， 严重

损害经济的可持续性， 导致经济增长率下滑与经济

运行风险的上升。 此外财政压力的增加也会提高金

融抑制程度， 进而抑制全要素生产率的提高 （张微

微， ２０１７［３０］ ）， 阻碍经济向集约型经济增长方式

转变。
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现有文献对于财政风险金融化大多持否定态度，
仅将其当作财政风险向金融领域的转移行为， 概念过

于笼统， 对财政风险金融化的宏观经济效应缺少系统

性、 客观性分析。 本文着眼于研究财政风险金融化的

宏观效应， 丰富扩充财政与金融关系理论的研究范

围。 首先从论述财政金融关系理论出发， 通过全社会

财政与金融资源配置的有效性和宏观成本收益两个角

度对财政风险金融化的双重宏观效应进行理论分析，
提出宏观效应评价标准和宏观效应最优点。 进而分层

次论证财政风险金融化的宏观效应程度和非线性关

系， 运用有调节的中介效应模型论证财政风险金融化

对宏观经济总体影响效应， 运用门限效应回归模型论

证财政风险金融化的双重宏观效应。 最后建立分区间

的预警防控机制模型， 明确防控机制的触发条件， 提

出建立财政金融双支柱的宏观审慎管理框架， 提升宏

观审慎政策的实施效果。

二、 财政风险金融化的理论基础与内涵

（一） 财政与金融关系理论

１􀆰 理论基础。
在渐进式转轨的过程中， 以财政计划为枢纽的大

一统经济体制开始向财政金融体制结构性协调配合转

变， 财政与金融成为现代社会和经济发展不可或缺的

两大经济系统。 当前关于财政金融关系尚未形成完整

成熟的理论体系， 我们可以把财政与金融关系理论的

探索划分为两个阶段， 相关研究为界定财政与金融边

界、 研究财政风险金融化的产生机理与演变提供了理

论支持。
第一阶段是计划经济体制时期的财政与金融关系

理论。 ２０ 世纪 ６０ 年代至 ７０ 年代， 以黄达、 陈共为

代表的国内经济学者开始从理论上总结研究社会主义

体制下的财政与金融问题， 提出社会主义财政的实质

是再生产过程中社会产品价值量的分配， 表现为货币

的收支， 基本特征是以国家为主体在全社会范围内的

集中性分配。 信用的基本职能是以有偿性为前提， 将

社会再生产中的闲置货币资金进行再分配， 同时还具

有提供和创造流通手段和支付手段的职能。 社会主义

财政与信贷的关系表现在共同为社会再生产过程提供

货币资金， 各种显性与隐性的联系形成犬牙交错的资

金结合部。
第二阶段是改革开放后形成的中国特色社会主义

市场经济体制下的财政与金融关系理论。 邓小平理论

从根本上打破了将计划经济和市场经济看作是社会基

本制度范畴的传统观点， 认为计划和市场都是经济手

段， 两者应当有机结合， 通过经济体制改革建立社会

主义市场经济体制， 使市场在社会主义国家宏观调控

下对资源配置起基础性作用； 金融是现代经济的核

心， 应在促进经济发展、 技术革新、 资源配置及宏观

调控等方面发挥重要作用。 习近平新时代中国特色社

会主义理论对财政与金融的内涵与关系做了进一步延

伸与突破， 提出财政是国家治理的基础和重要支柱，
科学的财税体制是优化资源配置、 维护市场统一、 促

进社会公平和实现国家长治久安的制度保障； 金融是

国家重要的核心竞争力， 金融工作应遵从回归本源、
优化结构、 强化监管和市场导向四项重要原则， 坚守

政治性、 人民性、 专业性， 服务实体经济是金融的天

职和宗旨。
２􀆰 财政与金融关系论述。
货币资金与货币经济的存在是财政资金与金融资

金产生联系的首要前提， 财政与金融在功能与资金融

通方面的联系是财政风险金融化产生的理论基础， 政

府参与并干预经济活动是财政风险金融化形成与演变

的现实基础。
从功能方面来看， 财政与金融在履行相同功能的

过程中既存在协同效应， 也存在冲突。 财政与金融均

具有资源配置和稳定经济的功能， 共同促进现有社会

经济资源结构的合理化， 在总量平衡和结构性平衡方

面实现政策有机结合， 通过调节货币供给实现经济波

动的逆周期调节， 二者既有协调配合的基础， 也有协

调配合的必要性， 在功能重合领域实现政策效应协

同， 才能 “殊途同归”。 但财政与金融在履行相同的

功能时也存在矛盾与冲突， 在资源配置中可能出现相

互争夺挤占有限经济资源的现象， 在稳定经济方面，
当财政过度扩张产生财政风险时， 可能会影响金融与

经济稳定。
从资金融通过程来看， 财政资金和金融资金都参

与社会资金运动过程， 并且均表现为货币资金的收

支， 正因为两者在表现形式上的一致性， 财政与金融

在社会再生产的价值分配中才可以存在交集， 财政分

配与金融分配才能在资金融通中出现结合部， 资金以

各种方式在不同分配领域相互转化。 财政资金与金融

资金在资金融通中的联系体现为互为收入来源和资金
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来源， 但同时也存在资金性质上的差异。 财政资金的

来源与运用通常具有国家强制性和无偿性， 资金分配

与使用具有所有权单方面转移的性质， 存在此得彼失

的问题 （黄达等， ２００５［３１］）， 资金使用范围主要是市

场不能充分提供的公共服务领域， 并且资金的使用受

到法定预算的约束。 而金融资金的来源与运用以有偿

性为前提， 主要来源于社会闲置资金， 资金分配主要

具有使用权转移的性质， 不存在此得彼失的问题。 资

金主要满足市场主体投资需求， 同时还可以创造新的

流通手段和支付手段， 扩大金融资金的总规模。 资金

的使用不受法定预算的约束， 更多受到市场机制的调

节， 使用方式更为灵活机动， 可根据经济发展状态和

结构调整的需要及时地调整金融资金的流向与规模。
（二） 财政风险金融化的概念与类型

１􀆰 财政风险金融化的概念界定。
政府化解财政赤字风险时， 根据化解方式不同，

有可能会引起以下三类风险， 如表 １ 所示。

表 １ 财政赤字风险的化解方式及可能引起的风险

风险起源 解决路径 可能出现的风险结果 风险性质

财政赤字

减少支出以求平衡 无法保障政府提供公共服务或公共物品的履职需求

发行债券 债务负担过重时， 可能产生信用违约风险

转移财政职能至金融体系 （如政策性

贷款等）
挤出效应， 加大金融机构政策性负担和信用风险， 降低

盈利能力

增加货币供给量 商品、 服务或资产价格上涨引起通货膨胀风险

运用金融信贷资金 （如政府融资平台

贷款等）
信贷过度集中或偿债能力下降等因素导致金融机构资产

质量恶化

政府履职风险

政府信用风险和金融风险

金融风险

　 　 本文研究对象是财政风险金融化， 即运用金融手

段化解财政赤字风险的过程中引发金融风险的问题。
具体而言， 财政风险金融化是指由于财政与金融在功

能和资金融通领域存在客观交集， 政府在运用财政工

具或是财政资金无法化解财政风险时， 可能通过控制

金融资金的分配或是使用金融资金来缓解财政风险，
在此过程中会造成财政风险向金融体系转移， 通过一

定渠道转化为金融风险。
２􀆰 类型与表现形式。
依据政府的主体属性不同， 政府运用金融手段化

解财政风险通常有两种方式， 形成了财政风险金融化

的两大类型。
第一种类型是政府以经济主体的身份， 从金融体

系获取资金用于弥补财政资金的不足， 或者说将部分

金融资金纳入财政分配体系， 以此来增加财政可分配

的资金总量， 降低财政风险。 主要有两种路径： 第一

种路径是影响货币供应量。 政府直接向央行透支借

款， 或是在公开市场上发行债券融资， 中央银行或商

业银行认购政府债券， 造成货币供给量的增加， 进而

可能引起利率波动或通货膨胀风险； 第二种路径是影

响以银行机构为主的金融体系， 即信贷传导路径。 财

政可以出资成立企业， 以企业身份向金融机构贷款或

是发行企业债券来为政府进行融资， 由于企业偿债能

力问题可能引起信用违约， 形成政府的显性或隐性负

债， 导致银行机构系统性风险。
第二种类型是政府以公共权力主体的身份， 通过

行政干预的方式， 将财政职能部分转移给金融体系，
使金融机构成为 “第二财政”， 从而减少财政支出。
这种类型在政府主导型金融体制中普遍存在， 比如要

求商业银行向需要特定扶持的市场主体发放优惠贷

款、 对逾期贷款或不良债权进行政策性处置等， 类似

的政策性职能使商业银行无法进行独立自主的经营与

风险管理， 从而承担一定的风险损失， 影响金融机构

的盈利能力与资产质量。

三、 宏观经济效应的理论分析

（一） 双重宏观效应的产生机理与表现

财政风险金融化既可能是金融风险产生的重要来

源， 也可能是控制和化解财政风险， 并以此促进经济

增长的有效方式， 具有双重宏观效应。 财政金融分配

是唯一可以提供并创造流通手段和支付手段的货币流

通方式， 短期内可分配资金总额不变的情况下， 财政

与金融各自可分配的资金限额与范围必然存在此消彼

长的关系。 财政与金融都能在各自的领域实现资源配
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置效益最大化， 但资源配置的方式和效益最大化的含

义不同， 财政更注重对市场失灵的弥补， 通过提供公

共物品以实现整个社会的经济效益最大化， 可以称为

资金的公共性效益； 而金融更注重市场机制调节， 通

过提供有偿的非公共物品实现资金使用价值的最大

化， 可以称为资金的市场性效益。
１􀆰 财政风险金融化的正向宏观效应。
将金融资金用于财政领域， 意味着损失资金本

身的一部分使用价值， 市场性效益降低， 但通过弥

补财政资金， 提供更多的公共物品， 使得资金的公

共性效益增加。 比如在经济危机时期， 积极财政政

策通过扩大投资等措施能对经济产生刺激作用， 有

效对冲经济下行压力， 银行信贷资金在支持扩大投

资中发挥了关键性作用； 国有企业改革过程中， 银

行承担了国有企业不良债务与改革成本， 成功助力

国有企业转型升级， 为实现中国制造奠定良好基

础； 在城镇化过程中， 金融资金能弥补基础设施建

设资金的不足， 推进城镇化建设进程， 实现基本公

共服务的均等化。 因此， 如果转移的金融资金产生

的公共性效益大于损失的市场性效益， 则资金总效

益是增加的， 可以实现社会经济效益的提高， 具有

正向的宏观经济效应， 不能就财政或金融单方面的

风险来将其 “完全否定”。
２􀆰 财政风险金融化的负向宏观效应。
财政风险金融化的实质是风险的转移， 是以金融

体系的效益损失增加来降低财政体系的风险损失， 风

险损失都是客观存在的。 如果仅单独研究金融体系，
由财政因素引发金融风险， 对金融体系产生较为严重

的负面影响， 那么就认定财政风险金融化表现为负外

部性是不客观的， 存在片面性。 财政风险金融化的负

外部性仍需要从宏观层面进行资金效益的 “加总”
考量， 如果金融体系的损失大于财政体系的获益，
即转移至财政分配体系的金融资金产生的公共性效

益小于在金融分配体系中的市场性效益， 那么资金

总效益减少。 比如地方政府通过各种直接或间接的

方式获取金融资金形成过多的隐性债务， 超出正常

的偿还能力， 造成大范围的违约信用风险； 或是政

府和国有企业对金融资金的使用方式不当， 改变资

金用途， 未产生预期的公共性效益等。 这种情况

下， 可以说明财政风险金融化的存在降低了资金的

使用效益， 对社会总产出水平具有负向影响， 表现

出负向的宏观经济效应。
（二） 宏观经济效应的评价标准

财政风险金融化的宏观经济效应评价标准单独设

定于财政或金融领域都是不客观的， 因为风险的转移

对财政或金融任何一方来说都是单向的获益或损失，
所以评价标准只能设定在宏观层面， 以宏观经济增长

为原则。
１􀆰 评价标准的理论分析。
（１） 全社会财政和金融资源配置的有效性。 如

果将货币供应量当作外生变量， 财政分配与金融分配

的资金总额是固定的， 各自可支配的资金是此消彼长

的关系， 假定每单位财政资金与金融资金的产出分别

是既定的， 那么财政资金与金融资金的总产出与可支

配资金总额是等比例关系， 也是此消彼长。
如图 １ 所示， ＡＢ 线表示财政资金与金融资金组

合产生的等效益曲线， ＨＦ 表示在财政资金和金融资

金两种资源组合情况下可能达到的社会总产出最大可

能性边界。 ＡＢ 和 ＨＦ 的切点 Ｐ 表示合理利用财政资

金和金融资金情况下能够达到的宏观经济效益最大化

点， 在控制财政风险的前提下实现了宏观经济效益的

相对最大化。
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图 １　 财政风险金融化宏观经济效益的最大化

（２） 宏观成本收益。 当财政风险金融化的宏观

收益大于宏观成本时， 正向效应大于负向效应， 总宏

观效应为正。 财政风险金融化过程中的宏观成本既包

括内部成本也包括外部成本， 即因此而付出的金融和

宏观经济代价。 其中， 内部成本主要包括融资成本、
货币发行成本和对金融机构政策性业务的补贴成本；
外部成本包括因通货膨胀造成的资产损失及对经济的

不利影响、 银行以低于市场价格向政府和国有企业提

供表内外融资产生的利息损失和资金损失等风险损

失、 金融机构经营风险增加、 金融市场融资垄断程度
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加剧和竞争效率下降、 资金配置效率下降、 系统性风

险加剧、 经济增长受到抑制等。
同样， 财政风险金融化过程中的宏观收益也包括

内部收益和外部收益， 即因此而获得的财政和宏观经

济收益。 内部收益主要是获得金融资金弥补财政赤

字， 使财政风险减少， 确保政府正常履职， 完成既定

的公共投资等经济战略目标； 外部收益是实现基本公

共服务均等化和推进城镇化建设进程等国家战略决策

部署， 促进宏观经济增长， 在危机时期有效地刺激经

济复苏， 避免经济硬着陆等。
如图 ２ 所示， 横轴代表财政风险金融化的规模程

度， 纵轴代表财政风险金融化的宏观成本或收益水

平。 曲线 Ｃ 为成本函数， 曲线 Ｒ 为收益函数， 随着

财政风险金融化的规模和程度逐渐增加， 边际成本递

增， 而边际收益递减， 函数满足条件：

ＭＣ＞０， ＭＲ＜０； ｄ（ＭＣ）＞０， ｄ（ＭＲ）＜０

Ｏ 点为财政风险金融化宏观效益最大化点，
Ｅ（Ｏ）＝ Ｒ（Ｏ） －Ｃ（Ｏ） ＝ ０， ＭＣ ＝ＭＲ。 在 Ｏ 点左侧区

域， 财政风险金融化的宏观效应处于正向区间； 在 Ｏ
点右侧区域内， 宏观成本大于宏观收益， 表现为负向

宏观效应。
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图 ２　 财政风险金融化的宏观成本收益函数

２􀆰 评价标准的具体分析。
财政风险向金融领域的转移就风险表现形式来说

可以分为两类， 即通货膨胀风险和银行机构系统性风

险， 因此对财政风险金融化的宏观效应评价可以按是

否影响货币供应量划分为两个维度。
一是影响货币供应量， 形成了通货膨胀风险。 如

果财政风险通过作用于货币供应量来影响金融体系，
那么可以用通货膨胀率作为判断标准， 如果通货膨胀

率出现较大波动， 对宏观经济运行产生了较为严重的

负面影响， 财政风险金融化的负向效应就需要严格控

制。 如果只是温和的通货膨胀， 通过扩大货币供给可

以对经济产出形成正向刺激效应， 那么财政风险金融

化表现为正向宏观效应。
二是未影响货币供应量， 形成了银行机构系统性

风险。 这种情况意味着货币供应量在一定范围内保持

稳定， 金融风险主要表现为商业银行等金融机构的系

统性风险。 如果金融机构的系统性风险程度较低， 表

明金融系统可以承受财政风险金融化的影响， 财政风

险金融化的负向效应尚处于可控范围。

四、 财政风险金融化对宏观经济的影响效应测度

２００８ 年金融危机以后， 地方政府作为投融资主

体， 对金融资源汲取程度加深， 财政风险突显， 财政

风险金融化表现为向地方政府和金融机构体系内部转

移， 传导路径以地方财政风险—银行机构系统性金融

风险为主。 基于此， 本文将构建各变量的指标体系，
运用动态因子分析法合成变量因子， 以后金融危机时

期为研究对象， 对财政风险金融化的宏观经济效应进

行分层次论证。
（一） 研究假说

研究财政风险金融化的宏观影响效应需要厘清三

个关系： 一是财政风险与宏观经济增长的关系。 根据

凯恩斯的赤字财政政策理论， 财政风险对宏观经济增

长有直接的影响， 扩大政府投资可以弥补社会总投资

的不足， 增加社会总产出。 但赤字扩大和债务风险的

增加也会降低政府的偿债能力， 影响经济的可持续增

长。 二是财政风险金融化与宏观经济增长的关系。 财

政风险金融化表现为金融风险， 根源在于财政风险，
那么财政风险金融化对宏观经济的影响就应当细化为

财政风险影响金融风险， 进而影响宏观经济。 这里

存在一个中间环节， 即金融领域的风险， 只有通过

金融领域的传导才能看作是财政风险金融化对宏观

经济的影响， 否则认为是财政风险对宏观经济的直

接影响。 三是金融体系结构对财政风险金融化的影

响。 金融体系结构的变革在财政风险金融化的演变

过程中发挥着关键性的作用， 决定了其传导机制与

特征表现。
在第一层次的定量分析中， 通过建立有调节的中

介效应模型， 论证财政风险金融化在金融体系结构变

量的作用下对宏观经济的影响作用和影响程度， 研究

假说如下。
Ｈ１： 财政风险金融化对宏观经济的中介效应影
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响显著存在。 财政风险金融化的中介效应影响分为两

个阶段， 在第一阶段中， 财政风险对金融风险存在显

著的正效应， 现有文献充分证实财政风险对金融体系

会产生风险外溢效应， 这种隐性的风险传导可能导致

系统性金融风险的发生 （伏润民等， ２０１７［３２］）。 此外

地方政府作为行政主体， 采取一系列的金融抑制措施

也会导致金融风险的累积。 在第二阶段中， 金融风险

对宏观经济存在显著的负效应， 银行机构作为主要的

资金中介， 一旦盈利能力和资产质量恶化， 不仅反映

了实体经济的疲软， 也降低了资金供给能力， 导致宏

观经济增长趋缓。
Ｈ２： 金融体系结构对中介效应的两个阶段均存

在调节作用。 在第一阶段中对财政风险与金融风险的

关系有显著的负向调节作用， 随着财政金融制度改革

与完善， 防控重大金融风险措施的落实， 财政风险向

金融风险的传导扩散会减缓。 在第二阶段中对金融风

险与宏观经济的关系有显著的正向调节作用， 宏观经

济的发展与对金融的依赖度是同步的， 面临发展与风

险问题时， 金融资金的需求只增不减， 非金融企业对

银行信贷资金的依赖、 政策性贷款增长和中小银行规

模扩大等因素都将放大金融风险对宏观经济的传导

效应。
（二） 变量及数据

１􀆰 指标选取。
财政金融风险、 金融体系结构和宏观经济状况

仅用单个指标衡量可能存在片面性， 需要综合不同

类型的多个指标进行客观评价。 本文使用 ＳＰＳＳ２３
统计软件进行各指标综合因子的构建， 运用动态因

子分析法分别构建宏观经济因子 Ｙ， 地方财政风险

因子 Ｅ１， 金融体系结构因子 Ｅ２， 银行机构系统性

风险因子 Ｆ， 在此基础上进行模型回归分析。 财政

风险金融化的宏观影响效应模型中涉及的主要变量

指标设定如下。
（１） 宏观经济因子 Ｙ。 为全面反映宏观经济状

况， 本文选取可以代表三大均衡市场的变量指标， 共

计三个指标值， 即产品市场用 ＧＤＰ 不变价的当季值

表示， 劳动力市场用城镇登记失业率表示， 货币市场

用货币供应量 Ｍ２ 季末值表示。
（２） 地方财政风险因子 Ｅ１。 主要反映地方财政

的赤字风险与债务风险， 变量指标包括固定资产投资

完成额累计值、 地方政府债务率、 地方政府负债率、

地方财政自给率、 地方政府杠杆率和地方政府债务偿

还率六项。 地方财政债务规模与固定资产投资完成额

高度正相关， 指标值越大表示地方政府的债务风险

越大。
（３） 金融体系结构因子 Ｅ２。 金融体系结构特征

主要表现为三个方面： 一是金融发展水平。 金融发展

水平表现为经济对金融体系的依赖度， 决定了政府通

过金融体系的融资水平 （毛捷等， ２０１９［３３］）， 用金融

机构各项贷款余额 ／ ＧＤＰ 表示。 二是融资结构。 我国

融资结构以间接融资方式为主， 银行表内外信贷资金

是市场主体主要的资金来源， 指标主要包括当期新增

信贷资金占比、 政策性贷款余额和非金融企业部门杠

杆率三项， 指标值越高， 表示间接融资规模越大， 投

资对金融信贷资金的依赖度越高。 三是中小银行规

模。 中小银行规模体现了中小银行在资金供给方面的

能力与作用， 地方政府对金融资源的控制力主要集中

于中小金融机构， 中小银行的资产负债规模越大， 地

方政府可以汲取的金融资金越多， 运用金融手段化解

财政风险的能力越强， 因而财政风险金融化效应越显

著。 指标主要包括中小型银行资产规模占比、 中小型

银行负债规模占比和中小型银行新增贷款占比三项。
（４） 银行机构系统性风险因子 Ｆ。 用于衡量商业

银行的盈利能力与风险状况， 选取了新巴塞尔协议中

通用的银行业监管指标， 主要包括资本利润率、 资产

利润率、 资本充足率、 不良贷款率、 拨备覆盖率和流

动性比例六项。
２􀆰 数据来源与处理。
变量指标的选取充分考虑了数据的可获得性和连

续性， 由于研究范围为后危机时期的财政风险金融化

问题， 我国在 ２００８ 年年底开始实施经济刺激计划，
综合考虑扩张性政策实施效果的滞后性、 国有银行股

份制改革以及前一轮周期中金融风险化解的政策效果

等因素， 指标数据区间确定为 ２００９ 年第 ２ 季度至

２０１９ 年第 ４ 季度， 共计 ４３ 期， 均为季度数据。 变量

指标的数据值主要来源于 ＷＩＮＤ 资讯、 中国统计年

鉴、 中国金融统计年鉴等数据库和统计资料； 地方政

府杠杆率和非金融企业部门杠杆率数据来源于国家资

产负债表研究中心 （ＣＮＢＳ）。 由于基础数据存在频

度和量级上的差异， 在计算指标值时先后进行了对数

化处理、 频度转换、 缺失数据处理、 季节调整和标准

化处理。
１２
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（三） 模型构建

本文将建立有调节的中介效应模型对样本数据进

行回归分析， 并使用因果逐步回归改良法对调节效应

和中介效应等进行检验。
１􀆰 有调节的总效应。
首先运用层次分析法检验自变量 （地方财政风

险 Ｅ１） 对因变量 （宏观经济 Ｙ） 的总效应和调节变

量 （金融体系结构 Ｅ２） 是否在总效应影响中发挥调

节作用及调节方向。 建立有调节的总效应模型

如下：

Ｙ＝α＋α１Ｅ１＋α２Ｅ２＋ε１ （１）
Ｙ＝α＋α１Ｅ１＋α２Ｅ２＋α３Ｅ１×Ｅ２＋ε１ （２）

式 （１） 表示财政风险对宏观经济的总效应， 财

政风险的总效应为 α１， 式 （２） 表示财政风险对宏观

经济有调节的总效应， 财政风险有调节的总效应为

α１＋α３Ｅ２。 如果 α１ 检验结果显著， 说明财政风险对宏

观经济有直接影响， 如果 α３ 也显著， 说明金融体系

结构对财政风险的总效应存在调节作用， 表明金融发

展水平和融资结构等因素对宏观经济的风险传导存在

显著影响。
２􀆰 有调节的中介效应。
在总效应显著的情况下进一步检验财政风险通过

金融风险影响宏观经济的中介路径， 同时检验金融体

系结构这一调节变量是否对两个阶段的中介效应具有

调节作用， 分别建立两个阶段有调节的中介效应模

型， 第一阶段中介效应模型如下：

Ｆ＝β０＋β１Ｅ１＋β２Ｅ２＋ε２ （３）

Ｆ＝β０＋β１Ｅ１＋β２Ｅ２＋β３Ｅ１×Ｅ２＋ε２ （４）

式 （３） 表示财政风险对中介变量金融风险的中

介效应， 式 （４） 表示财政风险对金融风险有调节的

中介效应。 第二阶段中介效应模型如下：

Ｙ＝α′０＋α′１Ｅ１＋α′２Ｅ２＋γ１Ｆ＋ε３ （５）
Ｙ＝α′０＋α′１Ｅ１＋α′２Ｅ２＋α′３Ｅ１×Ｅ２＋γ１Ｆ＋γ２Ｆ×Ｅ２＋ε３

（６）

式 （５） 表示财政风险对宏观经济的中介效应，
或者说财政风险金融化的宏观经济效应， 式 （６） 表

示财政风险对宏观经济有调节的中介效应。 财政风险

对宏观经济的中介效应可表示为 β１γ１， 直接效应为

α′１； 有调节的中介效应为 （β１ ＋β３Ｅ２） ×（γ１ ＋γ２Ｅ２），
有调节的直接效应为 α′１＋α′３Ｅ２。 若 β１ 和 β３ 同时不显

著或 γ１ 和 γ２ 同时不显著， 说明中介效应不存在， 否

则说明中介效应存在。 在中介效应存在的前提下， 如

果 β３ 与 γ２ 同时显著， 说明调节变量对第一阶段和第

二阶段的中介效应均存在调节作用。
（四） 实证结果与分析

在进行回归估计之前对变量因子数据的平稳性进

行检验， 宏观经济因子和地方财政风险因子经一阶差

分转换后变为平稳的时间序列数据。
１􀆰 描述性统计分析。
财政风险金融化模型数据的描述性统计分析结果

如表 ２ 所示。 ２００９ 年至 ２０１９ 年期间， 宏观经济整体

波动大于地方财政风险和银行机构系统性风险的波动

幅度， 表明实体经济的波动要大于金融体系的波动，
与实际情况基本相符。

表 ２ 财政风险金融化中介效应模型的描述性统计分析

变量名称 平均值 标准差 最小值 最大值

宏观经济因子 Ｙ ０􀆰 １０１ ０􀆰 ８５６ －１􀆰 ５４４ １􀆰 ６６７

银行机构系统性风险因子 Ｆ ０􀆰 １１２ ０􀆰 ４６４ －１􀆰 ２８５ ０􀆰 ６２６

地方财政风险因子 Ｅ１ ０􀆰 ０８８ ０􀆰 ７８９ －０􀆰 ９８２ １􀆰 ４８１

金融体系结构因子 Ｅ２ ０􀆰 １０８ ０􀆰 ７９８ －１􀆰 ３４９ １􀆰 ２３０

　 　 ２􀆰 有调节的总效应实证分析。
财政风险有调节的总效应模型实证结果如表 ３ 所

示。 估计结果表明地方财政风险对宏观经济总体上存

在显著的负效应， 金融体系结构对财政风险与宏观经

济的关系有正向调节作用。

３􀆰 有调节的中介效应实证分析。
以银行机构系统性风险作为中介变量， 财政风险

金融化有调节的中介效应模型实证分析结果如表 ４
所示。

２２
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表 ３ 有调节的总效应实证分析结果

变量名称
模型 （１） 模型 （２）

宏观经济 Ｙ 宏观经济 Ｙ

地方财政风险 Ｅ１
－０􀆰 ２４９∗∗∗

（０􀆰 ０６４）
－０􀆰 ２５７∗∗∗

（０􀆰 ０６２）

金融体系结构 Ｅ２
０􀆰 ５７４∗∗∗

（０􀆰 １９９）
０􀆰 ６１６∗∗∗

（０􀆰 １９２）

交互项 Ｅ１×Ｅ２ —
０􀆰 １６２∗∗

（０􀆰 ０７８）

常数项
－０􀆰 ０２１
（０􀆰 ０２７）

－０􀆰 ０２３
（０􀆰 ０２６）

Ｒ２ ０􀆰 ４２９ ０􀆰 ４８５

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著。 括号内为稳健标准误。 下同。

表 ４ 有调节的中介效应实证分析结果

变量名称
模型 （３） 模型 （４） 模型 （５） 模型 （６）

金融风险 Ｆ 金融风险 Ｆ 宏观经济 Ｙ 宏观经济 Ｙ

财政风险 Ｅ１
０􀆰 ５３８∗∗∗

（０􀆰 ０７９）
０􀆰 ６７９∗∗∗

（０􀆰 ０７８）
－０􀆰 １９２∗∗∗

（０􀆰 ０４８）
－０􀆰 １１７∗∗∗

（０􀆰 ０３１）

财政风险与金融体系

结构交互项 Ｅ１×Ｅ２
—

－０􀆰 ４６７∗∗∗

（０􀆰 １２２）
—

０􀆰 ０１６
（０􀆰 ０３５）

金融体系结构 Ｅ２
０􀆰 ４９８∗∗

（０􀆰 ２３８）
０􀆰 ５７６∗∗∗

（０􀆰 ２０７）
０􀆰 ２３３∗∗∗

（０􀆰 ０５３）
０􀆰 ００２

（０􀆰 ０２０）

金融风险 Ｆ — —
－０􀆰 １０６∗∗

（０􀆰 ０４８）
－０􀆰 ２６３∗∗

（０􀆰 １０７）

金融风险与金融体系

结构交互项 Ｆ×Ｅ２
— — —

０􀆰 ５８８∗∗∗

（０􀆰 １２９）

常数项
０􀆰 ０９５

（０􀆰 ０５２）
０􀆰 ０８４

（０􀆰 ０４５）
０􀆰 ００２

（０􀆰 ０１５）
０􀆰 ０１５

（０􀆰 ０１５）

Ｒ２ ０􀆰 ５２８ ０􀆰 ６５６ ０􀆰 ３８９ ０􀆰 ５２０

在第一阶段的中介效应中， 财政风险 Ｅ１ 的回归

系数在加入调节变量前后均为正值， 且在 １％的水平

上显著， 说明地方财政风险对银行机构系统性风险存

在显著的正向影响。 第二列检验值中财政风险与金融

体系结构交互项 Ｅ１ ×Ｅ２ 的回归系数是－０􀆰 ４６７， 且在

１％的水平上显著， 说明金融体系结构对于财政风险

与金融风险的关系具有显著的负向调节作用， 即金融

体系结构的发展变化可以减缓财政风险金融化的

程度。
在第二阶段的中介效应中， 金融风险 Ｆ 的回归

系数在加入调节变量前后均为负值， 且在 ５％的水平

上显著， 说明银行机构的系统性风险对宏观经济存在

显著的负向影响， 验证了研究假说 Ｈ１。 第四列检验

值中金融风险与金融体系结构交互项 Ｆ×Ｅ２ 的回归系

数是 ０􀆰 ５８８， 且在 １％的水平上显著， 说明金融体系

结构对于金融风险与宏观经济的关系具有显著的正向

调节作用， 表明这一时期金融体系结构的变化加剧了

银行机构的系统性风险对宏观经济的负外部性， 验证

了研究假说 Ｈ２。
综上， 根据中介效应两个阶段的回归估计结果，

表 ４ 第三列检验值显示式 （５） 中财政风险 Ｅ１ 的系

数 α′１ 显著， 表明财政风险金融化对宏观经济的影响

属于部分中介效应。 根据部分中介效应的原理， 式

（３） 和式 （５） 中系数 β１ 和 γ１ 的乘积与 α′１ 的符号

３２
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均为负， 符号同向说明不存在遮掩效应， 中介效应占

总效应的比例为 β１γ１ ／ α１， 根据模型方程的估计结果，
这一比例约为 ２２􀆰 ８９％， 表明大约 ２２􀆰 ８９％的财政风

险通过金融领域影响宏观经济， 即财政风险金融化的

宏观效应存在， 且在整个财政风险宏观效应中的占比

约为四分之一。
加入调节变量后， 在财政风险金融化有调节的中

介效 应 模 型 中， 第 一 阶 段 中 介 效 应 为 ０􀆰 ６７９ －
０􀆰 ４６７Ｅ２， 第二阶段中介效应为－０􀆰 ２６３＋０􀆰 ５８８Ｅ２。 财

政风险金融化有调节的中介效应为：

（０􀆰 ６７９－０􀆰 ４６７Ｅ２）×（－０􀆰 ２６３＋０􀆰 ５８８Ｅ２）
＝ －０􀆰 １７９＋０􀆰 ５２２Ｅ２－０􀆰 ２７５Ｅ２

２

以 Ｅ２ 的平均值估计， 有调节的中介效应约为

－０􀆰 ０８４， 中介效应为负说明这一时期财政风险金融

化对宏观经济在总体上具有显著的负面影响。 财政风

险金融化有调节的总效应约等于直接效应与中介效应

之和， 即有调节的总效应约为：

（－０􀆰 １１７＋０􀆰 ０１６Ｅ２）＋（０􀆰 ６７９－０􀆰 ４６７Ｅ２）
×（－０􀆰 ２６３＋０􀆰 ５８８Ｅ２）＝ －０􀆰 ２９６＋０􀆰 ５３８Ｅ２－０􀆰 ２７５Ｅ２

２

以 Ｅ２ 的平均值估计， 有调节的总效应约为

－０􀆰 １９８， 总效应为负说明财政风险金融化在金融体

系结构因素的调节作用下与宏观经济存在显著的负向

关系， 整体上这一时期的财政风险金融化表现为负向

宏观效应。 在调节变量作用下中介效应占总效应的比

例约为 ４２􀆰 ４２％， 表明在金融体系结构因素影响下，
财政风险金融化的宏观效应在财政风险宏观效应中所

占比重显著上升。
（五） 稳健性检验

在研究财政风险与宏观经济波动的关系时， 模型

设定中因变量为宏观经济因子， 由代表产品市场、 劳

动力市场和货币市场的三类指标动态合成， 现剔除劳

动力市场和货币市场影响， 以 ＧＤＰ 不变价作为因变

量， 表示这一时期宏观经济增长情况。

表 ５ 相关模型稳健性检验结果

变量名称
模型 （１） 模型 （２） 模型 （５） 模型 （６）

ｌｎＧＤＰ ｌｎＧＤＰ ｌｎＧＤＰ ｌｎＧＤＰ

财政风险 Ｅ１
－０􀆰 ２９６∗∗∗

（０􀆰 ０４９）
－０􀆰 ３０９∗∗∗

（０􀆰 ０４６）
－０􀆰 ３６１∗∗∗

（０􀆰 ０８２）
－０􀆰 １４９∗∗∗

（０􀆰 ０４１）

财政风险与金融体系

结构交互项 Ｅ１×Ｅ２
—

０􀆰 １４９∗∗

（０􀆰 ０５８）
—

０􀆰 ０５１
（０􀆰 ０３４）

金融体系结构 Ｅ２
０􀆰 ２８３∗

（０􀆰 １５２）
０􀆰 ３２２∗∗

（０􀆰 １４３）
１􀆰 ４２５∗∗∗

（０􀆰 ２５７）
０􀆰 ７６４∗∗∗

（０􀆰 １５０）

金融风险 Ｆ — —
－０􀆰 ４５９∗∗

（０􀆰 ２２１）
－０􀆰 １４４∗∗

（０􀆰 ０６８）

金融风险与金融体系

结构交互项 Ｆ×Ｅ２
— — —

０􀆰 ４８１∗∗∗

（０􀆰 １５２）

常数项
０􀆰 ００２

（０􀆰 ０２１）
０􀆰 ００１

（０􀆰 ０２０）
－０􀆰 ０４６
（０􀆰 ０２９）

－０􀆰 ０２５
（０􀆰 ０１４）

Ｒ２ ０􀆰 ５４７ ０􀆰 ６１２ ０􀆰 ７８７ ０􀆰 ８５５

　 　 注： ｌｎＧＤＰ 表示 ＧＤＰ 不变价当季值取对数。

　 　 据此重新进行相关模型的回归检验， 得到模型的

回归检验结果如表 ５ 所示。 模型稳健性检验结果显

示， 替换因变量样本数据， 使用最能代表宏观经济波

动的实际 ＧＤＰ 增长率作为新的被解释变量， 相关模

型中的主要变量系数并未发生能影响研究结论的实质

性变动， 说明这一回归结果与之前的中介效应模型研

究结果不存在实质性差异， 由此得出前述财政风险金

融化的中介效应模型结论是比较稳健的。

五、 财政风险金融化的双重宏观效应检验

（一） 研究假说

第二层次的论证是运用时间序列的门限回归模

４２
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型， 验证财政风险与宏观经济、 财政风险金融化与宏

观经济的非线性关系， 研究假说如下。
Ｈ３： 财政风险与宏观经济之间、 财政风险金融

化与宏观经济之间均存在倒 Ｕ 型关系， 财政风险金

融化能够延缓财政风险的负向宏观效应。
（二） 模型构建

根据门限回归模型基本原理， 对财政风险金融化

的宏观影响效应作进一步扩展分析。 将地方财政风险

因子和银行机构系统性风险因子依次作为门限变量，
使用单门限回归模型， 模型设定如下：

１􀆰 地方财政风险因子作为门限变量。
以宏观经济因子 Ｙ 为被解释变量， 地方财政风

险因子 Ｅ１ 和金融体系结构因子 Ｅ２ 为解释变量， 其中

Ｅ１ 为门限变量， 构建财政风险的宏观影响效应门限

回归模型。

Ｙｔ ＝α０＋α１Ｅ１ｔ·Ｉ（Ｅ１ｔ≤γ）＋α２Ｅ１ｔ·Ｉ（Ｅ１ｔ＞γ）
＋α３Ｅ２ｔ＋εｔ （７）

２􀆰 银行机构系统性风险因子作为门限变量。
以宏观经济因子 Ｙ 为被解释变量， 地方财政风

险因子 Ｅ１、 金融体系结构因子 Ｅ２ 和银行机构系统性

风险因子 Ｆ 为解释变量， 其中 Ｆ 为门限变量， 构建

财政风险金融化的宏观影响效应门限回归模型。

Ｙｔ ＝β０＋（β１Ｅ１ｔ＋β２Ｆ ｔ）·Ｉ（Ｆ ｔ≤γ）＋（β３Ｅ１ｔ＋β４Ｆ ｔ）·
Ｉ（Ｆ ｔ＞γ）＋β５Ｅ２ｔ＋εｔ （８）

（三） 实证结果与分析

１􀆰 财政风险的门限效应。
模型 （７） 的回归估计结果如表 ６ 所示。

表 ６ 财政风险门限效应的实证分析结果

变量名称 系数 稳健标准误 Ｐ 值 显著性

金融体系结构因子 Ｅ２ １􀆰 １１７ ０􀆰 ０９２ ０􀆰 ０００ ∗∗∗

地方财政风险因子 Ｅ１（Ｅ１≤－０􀆰 ０７２） ０􀆰 １２８ ０􀆰 ０５３ ０􀆰 ０１７ ∗∗

地方财政风险因子 Ｅ１（Ｅ１＞－０􀆰 ０７２ ） －０􀆰 ２３９ ０􀆰 ０８８ ０􀆰 ００６ ∗∗∗

门限值： －０􀆰 ０７２ ＳＳＲ 值： １􀆰 ６０９ ＢＩＣ 值： －１３４􀆰 ２２４

　 　 用 ＢＩＣ 最小准则确定的门限值个数是 １， 与自定

义门限值个数为 １ 的门限效应检验结果相同， 表明财

政风险在样本区间内仅有 １ 个门限值， 将样本划分为

两个区间。 表 ６ 中门限值为－０􀆰 ０７２， 对应的时间变

量值为 ２０１２ 年第 ４ 季度， 在第一区间内， 地方财政

风险与宏观经济存在显著的正效应； 在第二区间内，

地方财政风险与宏观经济存在显著的负效应。 表明地

方财政风险对宏观经济的影响呈倒 Ｕ 型， 且负效应

的影响作用更大。
２􀆰 财政风险金融化的门限效应。
模型 （８） 的回归估计结果如表 ７ 所示。

表 ７ 财政风险金融化门限效应的实证分析结果

变量名称 系数 稳健标准误 Ｐ 值 显著性

地方财政风险因子 Ｅ１ －０􀆰 １０２ ０􀆰 ０４２ ０􀆰 ０１６ ∗∗

金融体系结构因子 Ｅ２ ０􀆰 １７６ ０􀆰 ０４６ ０􀆰 ０００ ∗∗∗

银行机构系统性风险因子 （Ｆ≤０􀆰 ０５２） ０􀆰 ０９３ ０􀆰 ０２７ ０􀆰 ００１ ∗∗∗

银行机构系统性风险因子 （Ｆ＞０􀆰 ０５２） －０􀆰 ０１９ ０􀆰 ０１９ ０􀆰 ３１４

门限值： ０􀆰 ０５２ ＳＳＲ 值： ０􀆰 ２７９ ＢＩＣ 值： －２１３􀆰 ４４７

用 ＢＩＣ 最小准则确定的门限值个数与自定义门限

值个数为 １ 的门限效应检验结果相同， 表明银行机构

系统性风险因子在样本区间内仅有 １ 个门限值， 将样

本划分为两个区间。 表 ７ 中门限值为 ０􀆰 ０５２， 对应的
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时间变量值为 ２０１３ 年第 ２ 季度， 在第一区间内， 财

政风险金融化与宏观经济存在显著的正效应； 在第二

区间内， 财政风险金融化对宏观经济存在负效应。
３􀆰 门限回归模型的稳健性检验。
信用风险指标具有核心作用， 将银行机构的系统

性风险聚焦于信用风险， 对模型进行稳健性检验。 以

银行机构的整体不良贷款率 （ＮＬＲ） 作为门限变量，
ＮＬＲ 通过了 ＡＤＦ 平稳性检验， 经过标准化处理后代

入式 （８）， 模型稳健性检验结果如表 ８ 所示。

表 ８ 财政风险金融化门限效应的稳健性检验

变量名称 系数 稳健标准误 Ｐ 值 显著性

地方财政风险因子 Ｅ１ －０􀆰 ０９２ ０􀆰 ０４４ ０􀆰 ０３５ ∗∗

金融体系结构因子 Ｅ２ ０􀆰 ０９６ ０􀆰 ０４８ ０􀆰 ０４４ ∗∗

银行机构不良率（Ｃ＿ＮＬＲ≤０􀆰 ３１９） ０􀆰 ０４４ ０􀆰 ０１６ ０􀆰 ００５ ∗∗∗

银行机构不良率 （Ｃ＿ＮＬＲ＞０􀆰 ３１９） －０􀆰 １５５ ０􀆰 ０６８ ０􀆰 ０２３ ∗∗

门限值： ０􀆰 ３１９ ＳＳＲ 值： ０􀆰 ２２８ ＢＩＣ 值： －２２２􀆰 ６３２

表 ８ 中门限值为 ０􀆰 ３１９ （标准化处理后的数据），
对应的不良贷款率原始变量值为 １􀆰 ８６％， 对应的时

间变量值为 ２０１８ 年第 ２ 季度， 相关模型中的主要变

量系数并未发生能影响研究结论的实质性变动， 比较

而言， 财政风险金融化对宏观经济增长的负面抑制作

用更大。 考虑到金融机构真实的不良贷款情况远比账

面数据严重， 实际拐点出现的时间应当早于表 ８ 中门

限值对应的时间。
综上所述， 财政风险、 财政风险金融化与宏观经

济的门限效应回归结果表明各有一个拐点， 使得财政

风险的宏观经济效应和财政风险金融化的宏观经济效

应均呈现倒 Ｕ 型的非线性关系， 且财政风险金融化

的宏观效应拐点相较于财政风险的宏观效应拐点后

移， 表明财政风险向金融领域的转移一定程度上延缓

了财政风险对宏观经济的直接负面冲击， 使负面效应

滞后发生， 可以论证研究假说 Ｈ３。

六、 财政风险金融化的预警防控机制

财政风险金融化的预警防控机制应当建立在双重

宏观效应的基础上， 明确预警与防控的触发标准与控

制目标。 财政风险与财政风险金融化的宏观经济效应

如图 ３ 所示， 虚线表示财政风险与宏观经济的非线性

关系， 实线表示财政风险金融化与宏观经济的非线性

关系， 点 Ｏ′和 Ｏ 分别表示两者关系的拐点。
点 Ｏ′和 Ｏ 两个拐点可以把整个区间划分为三个

部分， 从左到右依次为低风险区间、 预警区间和控制

区间， 财政风险宏观效应的拐点 Ｏ′是预警机制的触

发标准， 财政风险金融化宏观效应的拐点 Ｏ 是防控

机制的触发标准， 总体上讲财政风险金融化的控制目

标是将财政风险金融化保持在低风险区间与预警区间

内， 严格控制财政风险金融化对宏观经济的负面影

响， 实现金融稳定与经济增长的双重目标。 财政风险

金融化的预警防控机制具体可分为三个阶段。

�
>
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图 ３　 财政风险与财政风险金融化的宏观经济效应

第一阶段是 Ｏ′的左侧区间， 属于低风险区间。
财政风险和财政风险金融化对宏观经济均具有正向促

进作用。 政府通过发行债券、 提高赤字率或是加大对

金融资金的使用来扩大总投资和总产出， 可以提升宏

观经济的整体效益。
第二阶段是 Ｏ′和 Ｏ 的中间区间， 属于预警区间。

财政风险对宏观经济开始出现负外部性， 财政风险金

融化对宏观经济仍保持正外部性， 在此区间内财政风

险已超出合理限度， 财政风险向金融体系的转移较为

明显， 但整体上资金的市场性效益损失小于公共性效

益增加。 从宏观经济层面来看， 资金使用的整体效益

仍为正值， 财政风险金融化的宏观收益大于宏观成
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本， 不仅延缓了财政风险的负面冲击， 而且有效地支

持了宏观经济增长。 在预警区间， 对于财政风险需要

进行适度控制， 避免财政风险的快速累积与蔓延对金

融体系造成过度影响。
第三阶段是 Ｏ 的右侧区间， 属于控制区间。 财

政风险和财政风险金融化对宏观经济都具有负外部

性， 表明金融体系对财政风险的负担已经超出合理限

度， 导致了银行机构的系统性风险， 金融体系的盈利

能力与资产质量显著下降， 资金供给能力和对实体经

济的支持力度减弱， 影响了金融稳定与经济可持续增

长。 财政风险与财政风险金融化处于控制区间时， 应

当进行政策性干预和外部监管， 采取精准有效的防范

化解风险措施使财政金融风险降至低风险区间或预警

区间内， 严格防控财政风险金融化的负向宏观效应。

七、 研究结论与政策建议

本文从财政与金融关系理论出发， 界定了财政风

险金融化的概念与类型， 从理论层面提出了财政风险

金融化双重宏观效应产生机理、 评价标准和宏观经济

效应最优点。 以后金融危机时期为研究对象， 分层次

论证了财政风险金融化宏观效应程度及双重宏观效

应， 在此基础上设定了预警防控区间模型。 主要研究

结论包括： 一是后金融危机时期财政风险对宏观经济

存在显著负效应， 持续的赤字财政政策在长期内会抑

制宏观经济增长， 财政风险金融化对宏观经济的中介

效应影响显著存在， 且总体上为负效应， 财政风险金

融化的宏观效应在整个财政风险宏观效应中的占比约

为四分之一。 二是金融体系的结构因素对财政风险金

融化的演变发展具有关键性作用。 财政风险的总效应

中， 金融体系结构对财政风险与宏观经济的关系有正

向调节作用； 在中介效应中， 金融体系结构对第一阶

段的财政风险与金融风险的关系有显著的负向调节作

用， 对第二阶段的金融风险与宏观经济的关系有显著

的正向调节作用。 在金融体系结构因素影响下， 财政

风险金融化的宏观效应在财政风险宏观效应中所占比

重显著上升至 ４２􀆰 ４２％。 三是财政风险与宏观经济、
财政风险金融化与宏观经济均存在非线性的倒 Ｕ 型

关系， 且财政风险金融化的宏观效应拐点相对滞后，
说明财政风险金融化具有双重宏观效应， 并且可以延

缓财政风险对宏观经济的负面冲击。
综上所述， 财政风险金融化既是宏观周期逆调节

的重要抓手， 也是周期性金融风险的主要来源。 防控

我国系统性金融风险的关键在于防控财政风险金融化

的负外部性， 根源在于管控财政风险。 因此， 在财政

风险金融化的预警机制建立方面， 应当以双重宏观效

应为前提基础， 明确触发条件与控制目标， 将财政风

险金融化保持在低风险区间与预警区间， 对于进入控

制区间的财政风险金融化需要实施风险化解与处置措

施， 精准高效地进行政策干预。
在政策改进与完善方面， 应深化财政金融制度改

革， 通过加强预算约束、 改革财税体制、 严管隐性债

务防范财政风险， 通过金融市场化改革促进金融约束

与金融深化发展， 减弱影响金融风险的制度性因素，
最大程度地阻断财政风险金融化的信贷传导机制。 此

外， 由于我国系统性金融风险的特殊性， 现行以金融

工具为主的宏观审慎管理政策在应对金融风险、 经济

衰退时的能力不足， 对经济衰退造成的金融不稳定缺

乏有效应对 （卜林等， ２０１６［３４］）， 以信贷增速为盯住

目标的宏观审慎金融政策会在信贷规模扩张时限制流

动性的过快增长 （苏嘉胜和王曦， ２０１９［３５］）， 削弱了

积极型财政政策的实施效果。 因此， 为完善防控财政

风险金融化的政策体系， 应当提升财政在宏观审慎管

理中的定位与作用， 建立财政金融双支柱的宏观审慎

管理框架， 弥补现行金融政策工具的局限性， 理顺央

地权责关系， 充分发挥财政在防范化解重大风险方面

的关键作用， 提高财政在维护金融稳定工作方面的参

与度， 扩大职责范围， 提升宏观审慎管理政策效果，
实现财政风险金融化的宏观效益最大化。

具体而言， 财政应充分利用制度性与结构性工具

的优势， 在宏观调控、 金融监管协调、 政府债务管

理、 出资人职责以及政策性金融发展等职能领域做好

宏观审慎管理工作， 成为防控系统性风险与维护金融

稳定的重要支柱。
一是加强财政政策与金融政策在宏观审慎管理中

的宏观协调， 形成双支柱宏观审慎管理框架。 研究制

定符合宏观经济形势的财政与金融政策组合， 实现更

精准灵活的调控。 科学地运用财政与金融工具使财政

风险金融化处于合理区间， 最大程度地发挥财政风险

金融化在资金供给与促进经济增长等方面的作用， 促

进政府在实现平衡稳增长与防风险的政策目标中取得

最优均衡。 此外， 财政政策可以利用结构性调节的优

势， 发挥财政的资源配置功能， 综合运用税收、 财政
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支出、 财政补贴等结构性政策工具对产能过剩、 投资

集中度过高等结构性的经济金融风险实施有效管控。
二是提升财政在金融监管协调中的作用， 减少各

部门的条块管理矛盾。 提升财政在中央层级金融监管

协调机制中的重要作用和各级政府在地方层级金融稳

定协调机制中的主导作用， 建立常态化、 高效率、 多

层级的金融监管协调机制， 增加行政与制度约束力，
提高运作效率。 一方面可以解决行政体制带来的协调

权威与动力不对称问题， 另一方面也使财政的事前防

范与事后救助责任对等， 统一事权与支出责任， 在现

有的金融安全网框架下理清财政的 “越位” 与 “缺
位”， 加大财政对于事前防范的监管责任， 同时也能

更好地落实属地责任管理， 解决在金融风险处置中存

在的动力不足等问题， 实现成本最小化的风险处置

目标。
三是加强对地方政府债务风险的管控， 实现对融

资供需双方的金融监管。 在金融监管和防控金融风险

工作中， 财政与金融应加强协调配合能力， 共同作用

于融资的供需双方， 其中财政要加大对融资需求端的

管理， 着力防范政府隐性债务风险。 一方面要严格财

经纪律和预算约束， 提高财政资金使用效益， 对资金

产出效益较低的项目及时清理退出， 严控债券发行规

模与使用范围。 另一方面， 在制定债务政策时要考虑

对宏观经济、 金融市场， 特别是对银行信贷资金需求

的影响。 金融要侧重对融资供给端的管理， 保持严监

管与强监管力度， 促进金融回归本源、 业务回归表

内， 对表内外信用风险资产定期开展专项评估， 摸清

风险底数， 跟踪风险变化， 提高金融监管创新能力与

监管水平。
四是履行出资人职责， 落实股东监督责任。 财政

作为经济主体应切实履行出资人职能， 管控国有企业

债务风险与中小金融机构风险。 一是要加快国有企

业混合所有制改革， 打破隐性的政企利益联结， 有

机统筹计划与市场， 加强对国有控股企业的风险管

理， 充分发挥股东董事监管职责。 管住管好国有金

融资本， 遵循市场化机制分配使用金融资金， 杜绝

任何形式的政府显性或隐性担保， 最大程度地降低

甚至消除地方政府隐性债务中的国有企业债务部

分。 二是落实高风险中小金融机构的股东监督与救

助责任， 参与问题控股公司的风险预警及早期纠正

措施的实施， 强化早期风险的防范管理职责。
五是化解政策性金融风险难题， 发挥财政资金的

杠杆作用。 财政资金应当在政策性金融、 普惠金融等

领域发挥杠杆效应和引导作用， 由金融资金遵循市场

定价， 财政资金弥补风险溢价以增进社会福利。 积极

投入财政资金科学规划产业园区， 形成集聚效应， 扩

大政府引导基金规模与机构参与范围， 提高资金使用

绩效， 创新股权财政模式和金融机构综合金融服务模

式。 同时建立风险补偿基金或政府融资担保基金补偿

中小企业融资的风险溢价， 形成政银风险共担机制。
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一、 引言

党的二十大报告强调要 “坚持房子是用来住的、
不是用来炒的定位”， ２０２２ 年 １２ 月召开的中央经济

工作会议再次对其进行重申， 这是 “房住不炒” 定

位继在 ２０１６ 年年底中央经济工作会议被首次提出并

先后四次写入 《政府工作报告》 后得到的进一步明

确， 既体现了党和政府对于 “准确把握住房居住属

性”① 的坚持和着力解决住房民生问题的决心， 也侧

面反映出我国商品房投资属性增强、 住房金融化程度

加深的客观事实。 在近年来资本无序扩张至房地产领

域引起的 “高杠杆推动高地价， 高地价推动高房价，
高房价吸引更多资本流入” 自我循环之下， 住房的

投资属性得到强化， 一度成为备受青睐的投资目标，
金融化特征明显， 这为房地产市场长期健康发展和基

本住房民生需求满足埋下风险隐患。 因此， 分析住房

金融化的表现及其影响效应有助于为推动商品房回归

居住属性提供理论支撑和行动思路， 符合现实需要。
与持续吸引投资者关注甚至一度如火如荼的房地

产市场形成鲜明对比的是一直以来存在投资参与不足

问题的风险金融市场。 中国人民银行 ２０２２ 年第四季

度居民调查数据显示， 在消费、 储蓄和投资三者中倾

向于 “更多投资” 的居民仅占 １５􀆰 ５％， 与上一季度

相比减少 ３􀆰 ７ 个百分点， 与去年同期相比减少 ８ 个百

分点②， 居民金融投资参与意愿长期处于低位。 无独

有偶， 来自 《中国财富报告 ２０２２》③ 的数据显示，
２０２１ 年中国居民财富中实物资产占比高达 ６９􀆰 ３％，
其中主要为房地产， 金融资产占比仅为 ３０􀆰 ７％， 且

风险金融资产在其中不足五成， 这一表现与其 ２０１９
年的调查结果极为相似， 由此可见家庭资产结构单

一、 住房资产占比过高、 风险金融投资缺乏是一个较

为长期的问题。 这既不利于房地产市场和资本市场的

健康发展， 又会影响家庭的资产风险平衡。 因此， 鼓

励家庭积极参与风险金融市场， 拓宽投资选择、 改善

资产结构， 既有利于实现家庭财富增值、 抗风险能力

提升， 又有助于引导资本合理流动、 防止资本无序扩

张， 更是对党的二十大报告中 “提高直接融资比重”
的微观践行， 具有重要意义。

住房金融化发展助推房地产成为热门资产选择，

房企借助金融杠杆加大开发， 非房企通过投资房地产

实现利润增值； 居民部门不得不借助大量杠杆购买、
投资住房， 甚至一度掀起 “炒房” 热潮， 住房杠杆

率持续攀升。 具体到微观个体家庭， 除了房价升高、
住房投资吸引力增强之外， 住房金融化还有哪些表

现？ 住房金融化程度的加深对于家庭的风险金融投资

决策是否具有影响？ 促进还是挤出？ 又是通过何种机

制进行传导？ 是否存在异质性表现？ 能否为破解风险

金融投资市场的有限参与之谜提供思路？
针对以上问题， 本文从微观视角出发， 利用中国

家庭金融调查 （ＣＨＦＳ） 数据， 研究住房金融化对风

险金融投资的影响， 并讨论其作用机制及异质性表

现。 可能存在的贡献有： （１） 创新住房金融化衡量

方式， 立足个体家庭， 从住房资产、 住房负债、 偿还

压力、 住房价格等多个角度筛选指标， 构建家庭住房

金融化指数， 从整体衡量家庭拥有住房的金融化程

度； （２） 基于家庭住房金融化指数， 探讨住房金融

化对风险金融投资的影响， 弥补现有文献仅从资产或

负债等单一角度进行分析的不足； （３） 在分析框架

中引入家庭流动性预算机制， 探讨 “住房金融化程

度→流动性预算→风险金融投资” 这一影响路径；
（４） 从家庭拥有住房数量的不同、 所在城市发展状

况的差异以及对于房地产市场预期的区别入手， 补充

讨论住房金融化影响风险金融投资的异质性表现， 并

进一步探讨风险偏好、 住房金融化与风险金融投资三

者的关系， 丰富现有研究成果。

二、 文献综述

（一） 住房金融化相关文献梳理

学界关于 “金融化” 的研究在 ２００８ 年全球金融

危机之后达到流行 （Ａａｌｂｅｒｓ， ２０１７［１］ ）， 其中， “住
房金融化” 又是相关研究中具有代表性的重要议题。
关于 “住房金融化” 的定义内涵， 国内外研究成果

有一致之处， 但在具体涉及我国国情和经济背景时，
又有不同观点。

从国外研究来看， 金融危机之前， 学者们多认为

金融化的主要表现有： 金融部门在经济活动中的重要

性增加 （Ｅｐｓｔｅｉｎ， ２００５［２］ ）； 经济活动从产业部门向

１３

①
②
③

２０１６ 年 １２ 月 ２１ 日， 习近平总书记主持召开中央财经领导小组第十四次会议， 指出 “要准确把握住房的居住属性”。
数据来源于中国人民银行调查统计司 “城镇储户问卷调查报告”。
《中国财富报告 ２０２２》 由泽平宏观与新湖财富联合发布， 报告了中国居民的财富拥有及分布情况。
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金融部门转移 （Ｆｏｓｔｅｒ， ２００７［３］ ）； 金融机构、 金融

工具、 金融公司逐渐在不同经济领域占据重要地位，
利润更多通过金融渠道而非生产渠道获得， 资本积累

方式发生转变 （Ｋｒｉｐｐｎｅｒ， ２００５［４］ ）； “股东价值论”
在公司治理中日益占据主要地位 （Ｆｒｏｕｄ 等， ２０００［５］ ）；
越来越多的非金融企业进入金融领域 （Ｓｔｏｃｋｈａｍｍｅｒ；
２００４［６］）； 等等。 金融危机之后， 相关讨论逐渐增加

并成熟， 房地产市场的表现即 “住房金融化” 成为

学者们重点关注的领域之一。 研究认为金融部门开始

逐渐渗透甚至替代其他部门， 其中最具代表性的就是

向房地产部门的渗透 （Ｐｉｋｅ 和 Ｐｏｌｌａｒｄ， ２０１０［７］ ）。 主

要观点有： Ａａｌｂｅｒｓ （２００８） ［８］ 认为次级抵押市场的运

作使得住房成为金融化过程的重要对象， 金融技术和

工具的使用会将住房转化为可供交易的金融产品

（Ｇｏｔｈａｍ， ２００９［９］）。 住房金融化过程加深了住房的投

资属性， 住房已经从一种普通商品转化为一种纯粹的

金融资产 （Ｃｈｒｉｓｔｏｐｈｅｒｓ， ２０１０［１０］）， 这是住房金融化

的决定性组成部分 （Ｆｅｒｎａｎｄｅｚ 和 Ａａｌｂｅｒｓ， ２０２０［１１］），
而住房所有权本身就被视为一种金融资产 （ Ｆｏｒｒｅｓｔ
和 Ｈｉｒａｙａｍａ， ２０１５［１２］）， 除了抵押贷款业务外， 住房

金融化过程也可通过投资者参与金融市场进行住房投

资组合配置实现 （ Ｂｅｓｗｉｃｋ 等， ２０１６［１３］ ）。 此外，
Ｂｌａｋｅｌｅｙ （２０２１） ［１４］回顾了英国住房金融化的发展过

程， 指出住房金融化使得住房从普通商品转变为有价

值的金融资产， 出于从房价上涨中获利的投机目的进

行住房资产配置的投机者已经超过了出于使用目的的

购买者， 类似的观点还有 Ｄｅｗｉｌｄｅ （２０１８） ［１５］。 Ｃｈｅｎ
和 Ｗｕ （２０２２） ［１６］认为， 住房金融化导致住房的供需

越来越取决于住房的交换价值， 而不是住房的使用价

值。 Ｗｕ 等 （２０２０） ［１７］认为不应将金融化理解为金融

部门日益占据主导地位的过程， 中国的住房金融化更

类似于资产化过程， 这一过程将具有持久使用价值的

商品转化为投资者可以购买的投资品， 投资者愿意承

受高水平的债务负担来获得未来的资产增值。
相比于国外， 国内关于住房金融化的研究起步较

晚。 国外学者多着眼于宏观层面的经济金融化和微观

层面的大宗商品证券化， 而张成思等 （２０１４） ［１８］ 认

为， 还应存在介于以上二者之间的金融化， 即中观层

面的商品金融化。 在这一过程中， 商品的金融属性逐

渐增强， 其价格决定越来越不取决于供求关系， 且这

一过程具有不可逆的稳定性， 我国的房地产市场发展

满足以上条件， 具有金融化特征。 与美国等西方国家

不同， 我国的商品 （如住房） 金融化不是证券化，
而是实物商品的金融化， 其所有权更类似于一种金融

资产， 购买的目的并非使用， 而是为了转售进而获利

（张成思， ２０１９［１９］ ）。 从供给角度来看， 作为土地供

给者， 地方政府利用融资平台为房企提供融资， 对房

地产业的依赖度上升 （王雅龄和王力结， ２０１５［２０］ ），
这也是住房金融化表现之一。 李嘉和朱文浩 （２０２０）［２１］

将住房金融化的特征总结为： 居民通过金融工具购买

住房并将其作为最重要的资产； 房地产企业通过金融

工具进行融资， 其他企业通过住房获得利润等。 王桂

虎等 （２０２２） ［２２］认为， 除了上述特征之外， 住房金融

化还表现为哄抬房价、 规模化炒房等现象。
（二） 住房金融化与风险金融投资文献梳理

学界对于住房金融化相关影响的直接研究成果较

少： Ｆａｖｉｌｕｋｉｓ 等 （２０１７） ［２３］实证检验了住房金融化的

影响因素及其效应， 认为住房金融化可能引起较为严

重的金融风险； 李嘉等 （２０２０） ［２４］在住房金融化背景

下研究了房企的投资行为， 认为住房金融化冲动推动

了房企投资， 即房企杠杆率与房地产投资之间存在显

著的正向关系； 李嘉等 （２０２１） ［２５］基于住房金融化视

角进行研究， 阐释了居民通过信贷将储蓄转化为住房

资产的机制； 王桂虎等 （２０２２） ［２２］实证分析了住房金

融化程度与重点城市金融风险的影响， 认为两者之间

存在先降后升的 Ｕ 型关系。
相较于直接研究住房金融化带来的影响， 现有研

究成果更多则是从间接视角选取住房价格、 住房资

产、 住房负债等住房金融化的相关指标来讨论其与家

庭风险金融投资的关系。 从国外研究来看， 除了极少

数研究认为住房配置与家庭投资决策两者之间没有关

系 （Ｋｕｌｌｍａｎｎ 和 Ｓｉｅｇｅｌ， ２００３［２６］ ） 外， 绝大多数研

究成果可分为两类： 一类认为住房能够促进家庭金融

投资。 例如， Ｃａｒｄａｋ 和 Ｗｉｌｋｉｎｓ （２００９） ［２７］ 实证分析

了澳大利亚家庭风险资产持有的影响因素， 指出房屋

所有权有助于家庭获得信贷进而增加风险投资；
Ｃａｍｏｅｓ 和 Ｖａｌｅ （２０１８） ［２８］ 检验了葡萄牙家庭住房价

值与风险资产持有的关系， 发现住房价值上升会通过

财富效应促进家庭增加风险资产持有， 类似研究还有

Ｈｅ 等 （２０１９） ［２９］。 另一类成果则认为住房资产对家

庭风险金融投资具有挤出作用， 且此类成果数量较

多。 Ｈｅｎｄｅｒｓｏｎ 和 Ｉｏａｎｎｉｄｅｓ （１９８３） ［３０］ 建立了住房作

为消费品和投资品的双重模型， 指出住房投资对家庭

的风险资产配置具有约束作用； Ｈｅａｔｏｎ 和 Ｌｕｃａｓ
２３
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（２０００）［３１］、 Ｙａｍａｓｈｉｔａ （２００３）［３２］、 Ｓａａｒｉｍａａ （２００８）［３３］

分别利用美国、 芬兰数据进行实证检验， 发现住房投

资、 住房价值升高等均会挤出家庭的风险投资；
Ｃｈｅｔｔｙ 等 （２０１７） ［３４］研究认为住房财富的增加会促进

家庭持有更多股票， 但住房贷款则会降低家庭投资股

市的概率， 总体而言挤出效应大于财富效应。 国内研

究同样从住房拥有、 住房资产、 住房负债和住房价格

等角度出发， 石有为 （２０２１） ［３５］以住房资产市值为解

释变量进行实证检验， 发现住房市值对家庭的风险金

融投资具有挤出效应； 马征程等 （２０１９） ［３６］分析了住

房资产净值对家庭风险性金融资产投资的影响， 证实

了住房资产会挤占家庭的其他风险投资； 路晓蒙等

（２０１９）［３７］利用微观家庭数据分别讨论了住房拥有和

住房负债与家庭股市参与的关系， 发现住房拥有会挤

出家庭参与股票投资， 但住房负债对这一挤出效应具

有抑制作用； 蒋瑛和李翀 （２０１９） ［３８］则是讨论了住房

价格变化对风险投资的影响， 指出住房价格水平的上

涨对于家庭风险金融资产配置具有正向影响； 陈华和

胡晓龙 （２０２０） ［３９］利用 ＣＨＦＳ 数据侧重研究了房产价

值对家庭股市参与的影响， 指出家庭的股票持有会随

着住房资产价值的增加而增加； 段忠东和段雨轩

（２０２１） ［４０］用房产价值与净财富之比衡量房产风险，
实证发现房产风险挤出了家庭的风险资产投资， 而住

房负债和房贷支付比能够缓解这一挤出效应； 张吉鹏

等 （２０２１） ［４１］构建了一个包含人力资本和禀赋异质性

的生命周期模型， 研究了家庭住房需求和资产配置的

关系， 指出房产对于家庭的资产配置具有主导作用，
住房拥有率越高、 占比越大， 家庭持有其他金融资产

的比重越低。
（三） 文献评述

通过梳理国内外文献可以看出， 首先， 关于 “住
房金融化” 的概念及含义解释， 学界已经有了较为详

细和成熟的研究成果， 在进行研究时有必要立足于我

国特有的现实背景， 明晰我国的住房金融化是住房这

种特殊商品实物的金融化， 而非证券化， 与其他国家

相比具有不同的表现形式。 其次， 在 “住房金融化”
的实证分析方面， 国内外学者也取得了较为明显的研

究进展， 但仍有可突破空间： （１） 现有研究多从理论

方面探讨住房金融化的发展历程和特征表现， 对于住

房金融化具体发展程度的讨论较少； （２） 在进行实证

研究时， 已有文献几乎都是从住房资产、 住房负债、
房地产存贷比、 住房价格等角度分析其与家庭风险金

融投资的关系， 衡量方法较为单一， 针对微观家庭住

房金融化这一整体进行分析的研究成果较少； （３） 关

于住房金融化影响家庭风险金融投资的传导机制和异

质性表现的探讨还有待进一步丰富。

三、 理论分析与假设提出

（一） 住房金融化的微观表现

作为一种特殊的商品， 住房同时具备使用属性和

投资属性。 进一步地， 住房可被归为商品中的资本

品， 其具备的投资价值的重要性较之使用价值而言并

无区别， 甚至更为重要， 因此体现出了金融产品的部

分特征。 近年来， 大量资本无序扩张至房地产市场，
推动了房价的上升和商品房金融属性的增强， 越来越

多的目光聚焦至住房的金融化进程。 值得注意的是，
有别于西方经济体以证券市场为主导的金融体系， 我

国是以银行为主导的间接金融体系， 在这一背景下，
我国的住房金融化更多表现为银行信贷工具的使用，
而非住房资产的证券化， 因此在分析住房金融化过程

时， 需立足于中国经济金融环境。
住房金融化是住房向金融产品过渡的过程， 住房

的投资属性逐步增强甚至占据主导地位， 交易受到大

量资本影响， 住房价格偏离普通商品的供需价格决定

机制， 被投资或者投机行为左右。 这一过程主要表现

为： 房地产企业利用金融工具进行融资， 实现商品房

供给， 非房地产企业通过持有房产或者投资房地产领

域实现资本增值； 面对日益走高的房价， 居民家庭只

能不断利用信贷杠杆购买住房， 同时将房产购置作为

投资选择， 甚至一度形成 “炒房” 热潮， 居民部门

杠杆率不断攀升。 具体到微观个体， 住房金融化主要

体现在住房资产、 住房负债和住房价格三个方面：
（１） 住房资产方面， 家庭拥有资产种类单一， 住房

成为大多数家庭进行投资的首选目标。 住房拥有率

高， 超四成家庭拥有两套以上住房①， 住房资产在家

庭资产中占比过高， 高达七成。 （２） 住房负债方面，
住房金融化推升住房价格上涨， 家庭在进行房屋购置

３３

① 数据来自 《２０１９ 年中国城镇居民家庭资产负债情况调查》。 “我国城镇居民家庭的住房拥有率为 ９６􀆰 ０％， 有一套住房的家庭占比为 ５８􀆰 ４％，
有两套住房的占比为 ３１􀆰 ０％， 有三套及以上住房的占比为 １０􀆰 ５％”； “家庭资产以实物资产为主， 住房占比近七成”； 房贷是家庭负债的基本

构成， “有负债的居民家庭中， ７６􀆰 ８％的家庭有住房贷款， 户均家庭住房贷款余额为 ３８􀆰 ９ 万元， 占家庭总负债的比重为 ７５􀆰 ９％”。
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时不得不借助金融工具。 杠杆率上升， 一方面， 住房

负债在家庭负债中占比居高不下； 另一方面， 住房负

债与家庭收入的比值较高， 家庭偿还住房贷款的压力

增大。 （３） 住房价格方面， 房价一路攀升， 房价收

入比增加， 刚需家庭购买住房的难度提升， 非刚需家

庭易受住房市值增加的影响而在资产配置时更为偏好

住房资产。
（二） 住房金融化对家庭风险投资的影响分析

住房金融化在微观家庭中主要表现为住房资产占

比上升、 住房杠杆率上升、 住房负债偿还压力增大、
住房价格攀升等， 可能对家庭的风险金融投资决策产

生财富效应、 替代效应、 投资组合效应和承诺支付风

险效应。
财富效应表现为当住房金融化程度加深时， 家庭

所拥有的住房资产增值， 可通过出售住房获得溢价、
出租住房获得租金、 抵押住房获得更多银行贷款等渠

道实现财富增值， 进而将其用于风险金融投资。 替代

效应体现为住房的投资品属性会随着住房金融化程度

的加深而不断增强甚至占据主导地位， 越来越多的家

庭将其视为回报率可观的投资首选目标， 相比之下风

险金融资产的投资回报率较低， 住房投资将对风险金

融投资产生替代作用。 随着大量资本流入房地产市

场， 住房价格持续走高， 家庭形成乐观预期， 替代效

应将进一步增强。 而在投资组合效应方面， 住房金融

化拉升家庭住房资产价值， 作为投资品， 住房价格上

涨， 其在家庭总财富中的占比上升， 此时风险中性的

投资者将会增加对其他投资品的持有， 配置更多的风

险金融资产来保持家庭投资组合的平衡。 从承诺支付

风险效应角度来看， 住房金融化的发展增大了家庭获

得住房的难度， 高企的房价使得越来越多的家庭在购

房时不得不借助金融工具， 家庭杠杆率攀升， 住房负

债在家庭负债中占比增大， 家庭面临的偿还压力加

大。 贷款买房使得家庭在未来可能相当长一段时间内

对于贷款本息担负着支付承诺， 这又会因未来收入的

变动和利率调整等因素产生支付承诺的不确定性， 即

存在支付承诺风险， 这会使家庭在进行预算决策时更

为保守， 选择持有更多安全性强的资产来覆盖偿还风

险， 因此减少风险金融投资。
由以上分析可知， 住房金融化会对家庭风险金融

投资产生正、 负不同方向的影响效应， 其中， 财富效

应和投资组合效应具有正向促进作用， 替代效应和承

诺支付风险效应具有负向挤出作用， 因此难以简单判

断住房金融化对家庭风险投资的影响方向。 基于此，
本文提出假设 １：

假设 １Ａ： 住房金融化产生的财富效应和投资组

合效应占据主导作用， 促进家庭的风险金融投资

参与。
假设 １Ｂ： 住房金融化产生的替代效应和承诺支

付风险效应占据主导作用， 挤出家庭的风险金融投资

参与。
当正向效应占主导时， 家庭可以通过出售、 出租

和抵押住房等行为实现住房资产增值变现， 也会调整

投资计划， 放松预算约束， 用于投资风险金融资产的

流动性预算随之增加。 这一过程可概括为： 住房金融

化程度加深→住房财富增值、 可用于投资的财富增

加→流动性预算增加→增加风险金融资产持有。 当

负向效应占主导时， 无论是面对投资属性增强的具有

更高回报率和吸引力的房产， 还是因住房金融化程度

加深而产生的住房贷款支付承诺风险， 家庭都会收紧

用于购买风险金融资产的预算约束， 进而减少风险金

融投资参与。 这一过程可概括为： 住房金融化程度加

深→家庭投资偏好改变、 支付承诺风险增加→流动性

预算收紧→减少风险金融资产持有。 基于此， 本文提

出假设 ２：
假设 ２： 住房金融化通过改变流动性预算影响家庭

风险金融投资参与， 住房金融化程度加深， 流动性预算

收紧 （放松）， 家庭风险金融资产持有减少 （增加）。

四、 实证设计

（一） 数据

选用西南财经大学中国家庭金融调查与研究中心

组织管理的 “中国家庭金融调查” 项目 （ ＣＨＦＳ）
２０１９ 年调查数据。 ＣＨＦＳ 数据包含能够清晰、 详实反

映家庭资产状况、 收入状况、 负债状况、 房产状况、
人口统计特征等内容的数据信息， 能够较好满足本文

变量需要 （甘犁等， ２０１３［４２］）。 本文主要通过以下步

骤对原始数据进行清理： （１） 剔除极端值和相关变

量缺失样本； （ ２） 剔除家庭年收入为负的样本；
（３） 剔除家庭净财富为负的样本 （以满足有效资产

结构配置对家庭收入及财富的要求）。 最终保留７ ３４７
个城市有房家庭作为研究样本。

（二） 相关变量

１􀆰 被解释变量： 家庭风险金融投资。
ＣＨＦＳ 调查针对家庭是否参与风险金融市场投

４３
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资进行了问题设置， 受访家庭根据问题中涉及的风

险金融产品类型如实记录所持有的资产种类及其价

值。 基于调查数据， 设定被解释变量如下： （１） 风

险金融投资参与。 该变量反映家庭是否参与风险金

融投资， 为二值变量， 若家庭持有问卷中所提及的

股票、 基金、 债券、 衍生品等风险金融资产则该值

为 １， 否则为 ０。 （２） 风险金融投资占比。 该变量

用风险金融资产与总金融资产①的比值来衡量， 衡

量风险金融投资的参与深度。
为了检验影响效应是否具有稳健性， 另选取家庭

所持有的风险金融产品种类替代上述被解释变量进行

稳健性检验， 该变量为离散变量， 度量了家庭风险金

融投资的多样性。
２􀆰 核心解释变量： 住房金融化指数。
学界对微观层面金融化的探讨覆盖了实体企业金

融化和家庭住房金融化两个方面， 两者在指标选取、
变量构建方面存在一定差异。 企业金融化指数的编制

方法主要有： 从企业资产结构出发 （Ｄｅｍｉｒ， ２００９［４３］ ），
用金融资产占企业总资产的比重 （张成思和郑宁，
２０２０［４４］）、 企业金融资产投资增长率 （彭渝超等，
２０１８［４５］） 来衡量企业金融化程度； 从企业获利角度

出发， 用非金融企业金融渠道获利占总利润的比值

（张成思和张步昙， ２０１６［４６］） 衡量。 其中， 企业金融

资产包括货币资金、 持有至到期投资、 交易性金融资

产、 投资性房地产、 可供出售的金融资产 、 应收股

利和应收利息， 企业金融渠道获利包含企业投资收

益、 公允价值变动损益以及其他综合收益等方面。
居民部门住房金融化的衡量与实体企业金融化相

比可谓同中有异。 相似之处在于前者同样考虑住房资

产在家庭总资产中的占比。 不同之处一方面体现在中

国金融市场尤其是直接融资市场尚不发达， 家庭部门

面临的投资选择较少、 金融资产配置不多， 住房资产

占比更大， 财富效应和抵押价值更高， 家庭对住房资

产的依赖更重 （Ｃｈａｎｅｙ 等， ２０１２［４７］； 张嘉望和李博

阳， ２０２１［４８］）； 另一方面体现在住房商品的特殊性，
住房金融化程度加深推动房价上涨， 居民部门往往需

要借助杠杆来获得住房产品， 彼此之间存在正向循

环， 住房价格、 资产、 负债三者之间的联系更为紧

密， 因此， 除了考虑资产因素之外， 出于负债端和价

格端的考量也很有必要。
本文单独构建住房金融化指数作为本文核心解释

变量。 现有成果多选用商品房价格、 金融机构存贷比

等宏观指标衡量住房金融化， 但此类指标在全面性上

有所欠缺， 同时不适用于微观个体家庭， 因此， 基于

住房金融化在微观家庭中的具体表现， 本文从三个角

度选取子指标， 采用主成分分析法 （ＰＣＡ） 合成住

房金融化指数， 用于衡量家庭所拥有住房的金融化程

度： （１） 住房价格角度， 选取房价收入比， 即家庭

住房在调查当年的市场价格与家庭收入之比；
（２） 住房资产角度， 选取住房资产占比， 即住房资

产在家庭总资产中所占比重； （３） 住房负债角度，
选取住房负债拥有 （即是否因购买住房拥有负债）、
住房负债占比 （住房负债占家庭总负债的比重）、 住

房资产负债比 （住房负债与住房资产的比值）、 存款

转化比 （住房银行贷款与家庭存款的比值）、 负债收

入比 （住房负债与家庭收入的比值）、 住房支出收入

比 （家庭每年用于偿还住房负债的本息和支出与年

收入之比）、 偿还压力 （家庭偿还住房欠款的压力，
离散变量， 数值越大偿还难度越大）。 以上指标均为

正向指标， 数值越大， 家庭所拥有的住房价格越高、
住房资产值越多、 住房杠杆率越高、 偿还压力越大，
住房金融化程度越深。

在指数构建时， 采用主成分分析法， 使用的软件

为 ｓｔａｔａ１４􀆰 ０。 对所选取指标进行 ＫＭＯ 检验以判断其

是否适用于主成分分析法。 结果显示其 ＫＭＯ 值达到

０􀆰 ８， 说明变量相关关系较好， 可以采用 ＰＣＡ 进行指

数合成： 首先进行各指标协方差矩阵的特征向量和特

征值求解， 完成主成分提取和方差贡献率计算， 其次

以方差贡献率为权重， 依据各主成分载荷计算分值，
最终得到家庭住房金融化指数 （ ｉｎｄｅｘ）， 将其作为本

文的核心解释变量。
图 １ 描述了不同收入、 城市和地区家庭住房金融

化指数的均值差异， 横轴为不同类型家庭， 纵轴为住

房金融化指数。 以家庭总收入的中位数值为划分点，
高于该值的家庭为高收入家庭， 反之为低收入家庭。
可以看出， 高收入家庭的住房金融化水平高于低收入

家庭； 一线及新一线城市家庭住房金融化程度最高，
二线城市家庭次之， 三线及以下城市家庭最低； 东部

５３

① 家庭金融资产的定义来自 《２０１９ 中国家庭金融调查 （ＣＨＦＳ） 数据使用说明》， 包括现金、 存款、 风险金融资产、 其他金融资产、 借出款、
社保账户余额等。
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地区家庭住房金融化程度高于中西部地区。 经济发达

地区的购房需求旺盛， 住房价格更高， 房地产市场吸

引力更强， 经济条件好的家庭配置住房资产的能力更

强， 住房金融化指数更大， 住房金融化程度更深。
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图 １　 住房金融化指数描述分析

３􀆰 机制变量。
在讨论影响效应的传导机制时， 选取家庭流动性

预算作为机制变量， 对家庭持有的现金额做对数处理

用以衡量， 指标值越高， 家庭所持有的现金额越高，
流动性预算越多， 投资约束越弱。

４􀆰 控制变量。
从个体和家庭层面选取户主年龄及其平方项、 性

别、 婚姻、 受教育水平、 就业与否、 是否为党员、 家

庭消费水平和家庭规模等作为控制变量， 用以控制因

个体、 家庭特征不同而产生的影响。 特别说明， 本文

参考雷晓燕和周月刚 （２０１０） ［４９］ “消费比当前收入

更能体现家庭的永久收入” 的观点， 选择家庭消费

支出这一指标衡量家庭的财务水平。
５􀆰 其他变量。
在进一步研究中设置风险态度变量， 该变量来自

问卷中 “如果您有一笔资金用于投资， 您最愿意选

择哪种投资项目？”。 选项设置覆盖了从 “不愿意承

担任何风险” 到 “高风险、 高回报的项目” 的不同

风险偏好程度。 该变量为离散型变量， 数值越大， 风

险偏好越强。

表 １ 变量定义及计算方式

变量名称 变量含义 计算方式

风险金融投资参与 家庭是否持有股票、 基金等风险金融资产 ０－１ 变量， 家庭拥有股票等风险金融资产取值为 １， 否则为 ０

风险金融投资占比 风险金融资产在家庭总金融资产中的比重
风险金融资产 ／ （风险金融资产＋无风险金融资产＋家庭借出款＋其他金

融资产＋社保账户余额）

风险金融资产种类 家庭持有的不同风险金融资产类别总数
离散变量， 取值为家庭持有的股票、 债券、 基金、 金融衍生品、 理

财、 黄金及外汇的种类数

住房金融化指数 家庭拥有房产的金融化程度 采用主成分分析法合成得到

户主年龄 所在调查年份户主的年龄 户主年龄水平值

年龄平方 所在调查年份户主的年龄平方 （户主年龄） ２

户主性别 户主为男性或女性 ０～１ 变量， 户主男性为 １， 女性为 ０

户主婚姻 户主是否结婚 ０～１ 变量， 户主已婚为 １， 其他为 ０

户主受教育水平 户主接受教育的程度
离散变量， 户主没上过学为 ０， 高中、 中专及以下为 １， 大专及本科

为 ２， 研究生及以上为 ３

户主就业 户主是否有工作 ０～１ 变量， 户主在业为 １， 其他为 ０

户主党员 户主是否为中共党员 ０～１ 变量， 户主是党员为 １， 否则为 ０

家庭消费水平
家庭在食品、 居住、 医疗、 交通等方面的总

消费
对家庭消费支出总额取对数

家庭规模 家庭人口数 家庭总人数水平值

家庭流动性预算 家庭持有现金额水平 对家庭持有现金额取对数

风险态度 户主对风险的偏好程度
离散变量， 程度为 ０～５， 不愿承担任何风险取值为 ０， 数值越大， 户

主越偏好风险

（三） 变量的描述性统计分析

表 ２ 为变量的描述性统计结果。 结果显示， 仅有

２３􀆰 ６％的家庭参与风险金融投资， 投资占比仅为

５􀆰 ９２％， 同样地， 家庭持有的风险金融资产种类偏

６３
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少， 风险态度趋于保守。 这说明大多数家庭并未参与

风险金融投资， 即使参与， 投资深度也较低， 这一结

果反映出我国居民家庭在风险金融资产配置上存在参

与不足的问题。

表 ２ 变量的描述性统计

变量名称 观测值 均值 标准差 最小值 最大值

风险金融投资参与 ７ ３４７ ０􀆰 ２３６ ０ ０􀆰 ４２４ ７ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

风险金融投资占比 ７ ３４７ ０􀆰 ０５９ ２ ０􀆰 １６３ ２ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

风险金融资产种类 ７ ３４７ ０􀆰 ３０１ ６ ０􀆰 ６０５ ３ ０􀆰 ０００ ０ ５􀆰 ０００ ０

住房金融化指数 ７ ３４７ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０７５ ８ －１􀆰 １４０ ３ １４􀆰 ３１７ ４

户主年龄 ７ ３４７ ５３􀆰 ３１２ １ １４􀆰 ０１０ ７ １８􀆰 ０００ ０ ９７􀆰 ０００ ０

年龄平方 ７ ３４７ ３ ０３８􀆰 ４５５ ０ １ ５２４􀆰 １７５ ０ ３２４􀆰 ０００ ０ ９ ４０９􀆰 ０００ ０

户主性别 ７ ３４７ ０􀆰 ７１２ ３ ０􀆰 ４５２ ７ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

户主婚姻 ７ ３４７ ０􀆰 ８６７ ３ ０􀆰 ３３９ ３ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

户主受教育水平 ７ ３４７ １􀆰 ２５２ ２ ０􀆰 ５２３ ８ ０􀆰 ０００ ０ ３􀆰 ０００ ０

户主就业 ７ ３４７ ０􀆰 ６１９ ２ ０􀆰 ４８５ ６ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

户主党员 ７ ３４７ ０􀆰 ２４３ １ ０􀆰 ４２９ ０ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

家庭消费水平 ７ ３４７ １１􀆰 １８１ ６ ０􀆰 ７８５ ２ ８􀆰 ５１７ ２ １４􀆰 ７９５ １

家庭规模 ７ ３４７ ３􀆰 ０４２ ９ １􀆰 ３９７ １ １􀆰 ０００ ０ １５􀆰 ０００ ０

家庭流动性预算 ７ ３４７ ６􀆰 ２１３ ９ ３􀆰 ３６９ ８ ０􀆰 ０００ ０ １４􀆰 ５０８ ７

风险态度 ７ ３４７ １􀆰 ８１８ ０ １􀆰 ０７９ １ １􀆰 ０００ ０ ５􀆰 ０００ ０

（四） 实证模型

１􀆰 家庭风险金融投资参与。
被解释变量为 ０－１ 变量， 故选择 Ｐｒｏｂｉｔ 模型进行

研究。 该模型存在潜变量 ｙ∗， 当 ｙ∗ ＞０ 时， 变量取

值为 １。 模型设定如下所示：

ｙ∗
ｊｉ ＝α０＋α１ ｉｎｄｅｘ ｊｉ＋ ∑

１０

ｎ ＝ ２
αｎＸ ｊｉ＋α１１Ｐｒｏｖｉｎｃｅｊ＋μ ｊｉ （１）

ｙ ｊｉ ＝ Ｉ（ｙ∗
ｊｉ ＞０）

其中， ｙｊｉ 表示 ｊ 省 ｉ 家庭是否参与风险金融投资，
ｉｎｄｅｘｊｉ为住房金融化指数， Ｘｊｉ 为一系列控制变量，
Ｐｒｏｖｉｎｃｅｊ 为省份虚拟变量 （用以控制不同省份之间由

于经济状况不同可能带来的影响）， μｊｉ为随机扰动项。
２􀆰 家庭风险金融投资占比。
被解释变量具有截断数据特征， 即仍有大量未参

与风险金融投资的样本家庭， 其风险资产为 ０， 因此

在研究中选用 Ｔｏｂｉｔ 模型。 模型设定如下：

ｙ∗
ｊｉ ＝β０＋β１ ｉｎｄｅｘ ｊｉ＋ ∑

１０

ｎ ＝ ２
βｎＸ ｊｉ＋β１１Ｐｒｏｖｉｎｃｅｊ＋ε ｊｉ （２）

ｙ ｊｉ ＝Ｍａｘ（０，ｙ∗
ｊｉ ）

其中， ｙ∗
ｊｉ 为潜变量， ｙ ｊｉ为家庭风险金融资产占比， ε ｊｉ

为随机扰动项， 其余变量含义不变。

五、 实证分析

（一） 基础回归结果

表 ３ 报告了分别使用 Ｐｒｏｂｉｔ 模型和 Ｔｏｂｉｔ 模型估

计的基础回归结果， 变量相关系数均为边际效应。 列

（１） ～列 （３） 估计的被解释变量为家庭风险金融投

资参与， 其中， 列 （１） 为不加入任何控制变量的回

归结果， 列 （２）、 列 （３） 逐步加入反映个体特征和

家庭特征的控制变量。 结果显示， 住房金融化程度对

家庭风险金融投资参与具有显著的负向影响， 拥有住

房的金融化程度越深， 家庭进行风险金融投资的可能

性越小， 挤出效应越明显。 住房金融化程度每提高

１％， 家庭参与风险金融投资的概率将下降 １􀆰 ３６ 个百

分点。 列 （４） ～列 （６） 显示了风险金融投资占比的

估计结果， 类似地， 住房金融化程度对家庭参与风险

金融投资的深度同样具有负向影响， 仍在 １％的水平

上显著， 住房金融化程度每加深 １％， 风险金融资产

所占比重将减少 ０􀆰 ４２ 个百分点。 假设 １Ｂ 成立。
７３
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此外， 女性户主家庭参与风险金融投资的概率较

男性户主家庭而言更大； 户主受教育水平、 党员身

份、 消费水平对风险金融投资具有正向影响， 家庭规

模对其具有显著的负向影响。①

表 ３ 基础回归结果

风险金融投资参与 风险金融投资占比

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

住房金融化指数
０􀆰 ００８ ７∗

（０􀆰 ００５ １）
－０􀆰 ０１３ ７∗∗∗

（０􀆰 ００４ ７）
－０􀆰 ０１３ ６∗∗∗

（０􀆰 ００４ ６）
０􀆰 ００１ ９

（０􀆰 ００１ ６）
－０􀆰 ００４ ４∗∗∗

（０􀆰 ００１ ６）
－０􀆰 ００４ ２∗∗∗

（０􀆰 ００１ ５）

个体层面控制变量 ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

家庭层面控制变量 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ

地区效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制

观测值 ７ ３４７ ７ ３４７ ７ ３４７ ７ ３４７ ７ ３４７ ７ ３４７

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 ０４３ １ ０􀆰 １０７ ５ ０􀆰 １２６ ２ ０􀆰 ０５５ ０ ０􀆰 １１４ ９ ０􀆰 １３７ ０

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示结果在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著， 括号内为标准误。 下同。

（二） 稳健性检验

１􀆰 内生性处理。
本文使用工具变量法处理可能存在的因遗漏某些

共同衡量住房金融化、 风险金融投资的变量而引起的

内生性问题。 工具变量需要在与解释变量相关的同时

外生于被解释变量。 本文学习周广肃和梁琪 （２０１８）［５０］

利用地区层面平均水平构造工具变量的思路， 对户主

为同一年龄阶段 （每十岁作为一个阶段）、 相同受教

育程度的相同省份家庭的住房金融化程度进行分组并

取均值得到地区住房金融化指数， 将其作为工具变

量。 年龄相仿、 受教育程度一致的户主可视为行为能

力相似的群体， 而同一省份的经济金融环境、 房地产

市场发展程度趋同， 这与个体家庭的住房金融化程度

具有正向相关性； 地区层面的平均状况不会直接影响

个别家庭的经济行为 （盛智明和蔡婷婷， ２０２１［５１］ ），
因此地区整体住房金融化发展情况对单个家庭的风险

金融投资决策不存在直接影响效应， 满足外生性。
相关结果如表 ４ 所示。 表 ４ 列 （１） 和列 （２）

报告了使用工具变量的极大似然估计结果， 相关系数

均为边际效应。 可以看出， 地区金融化指数对于家庭

风险金融投资概率和深度均存在负向影响， 分别在

５％和 １％的水平上显著。 这与基础回归结果一致。 为

了排除弱工具变量问题， 同时汇报了使用两阶段法估

计的一阶段 Ｆ 值和工具变量 ｔ 值。 结果显示， 一阶段

Ｆ 值大于 １０， 不存在弱工具变量问题。 此外， 地区

住房金融化指数与家庭住房金融化指数均在 １％的水

平上显著正相关 （系数大小为 ０􀆰 ９８２ ３）， 住房金融

化程度对风险金融投资的挤出效应表现稳健。

表 ４ 内生性问题、 反向因果问题处理

内生性处理： ＩＶ Ｐｒｏｂｉｔ 反向因果处理

（１） （２） （３） （４）

风险金融投资参与 风险金融投资占比 风险金融投资参与 风险金融投资占比

住房金融化指数
－０􀆰 ０８５ ３∗∗

（０􀆰 ０４０ ７）
－０􀆰 ００９ ０∗∗∗

（０􀆰 ００３ ４）
－０􀆰 ０１７ ５∗∗∗

（０􀆰 ００４ １）
－０􀆰 ０１４ ７∗∗∗

（０􀆰 ００３ ７）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

地区效应 控制 控制 控制 控制

一阶段估计 Ｆ 值

工具变量 ｔ 值
６４􀆰 ５０

（３８􀆰 ３４）
６４􀆰 ５０

（３８􀆰 ３４）

观测值 ７ ３４７ ７ ３４７ ４ ４８９ ４ ４８９

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ — — ０􀆰 １４７ ７ ０􀆰 １５７ ２

８３
① 受篇幅限制， 表格中无法列出全部控制变量回归结果， 感兴趣的读者可向作者索取。
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　 　 ２􀆰 反向因果关系处理。
住房金融化对风险金融投资具有挤出效应且表现

稳健， 相反地， 家庭可能通过风险金融投资获利进而

增加住房资产配置， 即可能存在反向因果问题。 本文

参考段忠东和段雨轩 （２０２１） ［４０］的做法， 剔除参与风

险金融市场年份早于购买住房的家庭样本， 对剩余样

本进行估计， 减轻反向因果问题的干扰。
表 ４ 列 （３） 和列 （４） 汇报了剔除相应家庭样

本后的估计结果。 在减轻反向因果关系干扰后， 住房

金融化程度加深， 风险金融投资的概率及深度均会下

降， 负向影响仍然存在， 影响大小分别为 １􀆰 ７５ 和

１􀆰 ４７ 个百分点， 且在 １％的水平上显著， 基础回归结

果稳健。
３􀆰 替换被解释变量。
为了进一步验证住房金融化对家庭风险金融投资

决策的影响， 用风险金融资产种类替换原有解释变量

进行估计。 变量数值越大， 家庭持有的风险金融投资

产品越多， 多样性越丰富。 由于被解释变量为离散型

变量， 故采用有序 Ｐｒｏｂｉｔ 模型进行估计。 实证发

现①， 住房金融化程度的加深将引起家庭持有风险金

融资产种类的减少， 这一负向影响在 １％的水平上显

著。 替换被解释变量后， 住房金融化的挤出作用依然

显著成立。
４􀆰 剔除大型城市样本。
一线城市、 新一线城市在商品房价格、 房地产杠

杆率、 房地产市场发展程度等方面与其他地区存在差

异， 住房金融化程度也可能存在差别， 为了排除此类

城市对基础回归结果可能存在的干扰， 本文剔除一线

及新一线城市家庭样本②， 对剩余样本采用模型

（１）、 模型 （２） 再次进行估计， 进一步检验基础回

归的稳健性。 实证发现， 在剔除一线城市家庭样本之

后， 住房金融化对风险金融投资参与和占比的挤出效

应仍然存在， 影响大小分别为 １􀆰 ５ 和 ０􀆰 ５ 个百分点，
具有 １％的显著性水平。

此外， 考虑到直辖市在发展政策制定、 经济水平

等方面与其他地区相比可能也存在差异， 本文剔除直

辖市家庭样本进行补充检验， 类似地， 住房金融化的

负向影响大小分别为 １􀆰 ５９ 和 ０􀆰 ４７ 个百分点， 仍在

１％的水平上显著。
综上， 本文基础回归结果通过了工具变量法、 改

变样本容量法、 替换被解释变量法等一系列稳健性检

验， 具有稳健性。

六、 机制检验、 异质性分析与进一步讨论

（一） 影响机制分析： 流动性预算机制

如上所述， 基于 Ｐｒｏｂｉｔ 模型和 Ｔｏｂｉｔ 模型的估计结

果及一系列稳健性检验均验证了本文所提出的假设，
即住房金融化对家庭的风险金融投资决策具有显著影

响， 住房金融化程度的加深会引起家庭参与风险金融

投资的概率和深度的下降， 且这一影响较为稳健。 基

于此， 本文将对其遵循的传导机制进行进一步讨论。
住房金融化程度加深具体表现为住房价格的上

涨、 住房资产在家庭资产中的比重上升、 家庭因购买

住房而采取的 “加杠杆” 行为和住房负债的增加。
不论对于刚需家庭还是将住房作为投资选择的非刚需

家庭， 住房资产的升值都将使其减少流动性持有， 转

而配置住房资产 （无论是直接购买或是加杠杆购

买）， 可用于参与风险金融市场的预算减少， 进而挤

出家庭的风险金融投资。
机制检验分为两步： 第一步讨论住房金融化与家

庭流动性预算之间的关系； 第二步将家庭流动性预算

引入基础回归模型， 检验其对家庭风险金融投资决策

的影响。
建立模型 （３）， 考察住房金融化是否影响流动

性预算：

ＬｎＣａｓｈ ｊｉ ＝γ０＋γ１ ｉｎｄｅｘ ｊｉ＋ ∑
１０

ｎ ＝ ２
γｎＸ ｊｉ＋γ１１Ｐｒｏｖｉｎｃｅｊ＋ｖｊｉ

（３）

其中， ＬｎＣａｓｈ ｊｉ为流动性预算变量， 用家庭持有现金

的对数值衡量， Ｘ ｊｉ 为一系列控制变量， ｖｊｉ 为随机扰

动项。
表 ５ 列 （１） 为回归结果， 住房金融化指数的估

计系数为－０􀆰 ３２７， 在 １％的水平上通过显著性检验，
即住房金融化程度的加深增强了家庭面临的流动性约

束， 减少了家庭的流动性持有。 假设 ２ 的前半部分得

９３

①
②

受篇幅限制， 文中无法列出替换被解释变量、 剔除大型城市样本的稳健性检验结果表格， 感兴趣的读者可向作者索取。
ＣＨＦＳ 数据中 “ｃｉｔｙ＿ｌｅｖｅｌ” 指标将样本划分为一线 ／ 新一线城市、 二线城市、 三线及以下城市， 其中， 一线城市包括北京、 上海、 广州、 深

圳， 新一线城市包括成都、 杭州、 重庆、 西安、 苏州、 武汉、 南京、 天津、 郑州、 长沙、 东莞、 佛山、 宁波、 青岛、 沈阳， 本文将以上城市

剔除。
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到验证。
再将流动性预算变量引入模型 （ １） 和模型

（２）， 分别进行检验。 估计结果如表 ５ 列 （２）、 列

（３） 所示， 流动性变量的估计系数为 ０􀆰 ００７ ８， 在

１％的水平上显著， 住房金融化程度的加深会通过流

动性预算渠道影响家庭风险金融投资决策。 列 （３）
呈现出类似结果， 这一机制对于住房金融化影响风险

金融投资深度而言同样成立。 住房金融化程度加深，
家庭的流动性预算减少， 家庭参与风险金融投资的概

率和深度下降， 挤出效应明显， 假设 ２ 的后半部分得

到验证。

表 ５ 机制分析结果

（１） （２） （３）

流动性预算
风险金融

投资参与

风险金融

投资占比

住房金融化指数
－０􀆰 ３２７ ０∗∗∗

（０􀆰 ０４０ ５）
－０􀆰 ０１１ ５∗∗

（０􀆰 ００４ ８）
－０􀆰 ００３ ７∗∗

（０􀆰 ００１ ６）

流动性预算
０􀆰 ００７ ８∗∗∗

（０􀆰 ００１ ５）
０􀆰 ００２ ０∗∗∗

（０􀆰 ０００ ５）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

地区效应 控制 控制 控制

观测值 ７ ３４７ ７ ３４７ ７ ３４７

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 ０４１ ７ ０􀆰 １３２ ２ ０􀆰 １４２ ９

（二） 异质性分析

本文从家庭的房产持有数量、 城市经济水平和对

房地产市场预期角度出发， 进一步探讨住房金融化影

响家庭风险金融投资的异质性表现。
１􀆰 房产数量异质性。
住房是一种兼具使用属性和投资属性的特殊商

品， 对于一套房家庭而言， 住房更大程度上是满足其

刚性需求的使用品， 而对于拥有两套及以上住房的家

庭而言， 住房则更有可能扮演 “投资品” 的角色。
为了检验住房金融化对风险金融投资参与的影响在以

上两类家庭中是否存在异质性表现， 将样本划分为只

拥有一套住房的家庭和拥有两套及以上住房的家庭，
利用模型 （１） 分别对其进行估计。

分样本回归发现①， 在一套房家庭样本和两套及

以上住房家庭样本中， 住房金融化指数的估计系数分

别为－０􀆰 ０２１ ２ 和－０􀆰 ０１８ ７， 在 １％和 ５％的水平上显

著。 对于这两类家庭而言， 住房金融化的负向影响均

存在， 但相比于拥有两套及以上住房的家庭， 住房金

融化加深会对只拥有一套住房家庭的风险金融投资参

与产生更大的挤出效应。 这一结果符合理论逻辑， 家

庭拥有的住房数量越多， 住房的财富效应越强， 原有

的挤出效应得到了弥补。
２􀆰 城市异质性。
城市经济水平不同、 发展程度不同， 房地产市场

的金融化水平和资本市场的成熟与完善程度也不同。
前文的稳健性检验结果显示， 在剔除一线城市样本

后， 住房金融化对家庭风险金融投资参与的负向影响

仍然成立， 进一步地， 本文将探讨这一影响在不同城

市家庭之间是否存在异质性表现， 将样本分为一、 二

线城市家庭与三线及以下城市家庭并进行估计。
分样本回归发现， 在一、 二线城市家庭样本中，

住房金融化指数系数为－０􀆰 ０１０ ８， 在三线及以下城市

家庭样本中则为－０􀆰 ０１９ ９， 均通过显著性检验， 但后

者的负向效应更大。 对于这一结果， 本文认为可能的

解释有： 首先， 相较于一、 二线城市， 三线及以下城

市的风险金融市场发展相对较为落后， 家庭面临的风

险金融投资选择可能较为有限； 其次， 城市经济发展

程度不同， 居民收入及家庭财富值也会有所不同， 三

线及以下城市家庭的收入或不如经济更为发达的一、
二线城市， 因此可用于进行风险资产配置的资金较少

且财富效应的弥补作用有限， 挤出效应更强； 最后，
一、 二线大中城市一度产生房地产市场过热现象， 存

在限购、 限售等政策以应对 “炒房” 行为， 相比之

下， 三线及以下城市家庭在配置住房资产上可能拥有

更大的自由度， 住房投资的替代效应更强。 因此， 三

线及以下城市对住房资产的偏好更强， 住房金融化对

风险金融投资的挤出效应更大。
３􀆰 预期异质性。
投资者预期会通过反馈机制影响家庭资产配置决

策 （Ｃａｓｅ 和 Ｓｈｉｌｌｅ， ２００３［５２］）， 已有的研究成果也着

重分析了房价预期的相关影响 （徐淑一， ２０２１［５３］ ）。
本文对住房金融化影响家庭风险金融投资的预期异质

性进行补充验证。 将样本分为预期房价上涨家庭和预

期房价下降或不变家庭， 结果指出， 住房金融化对家

庭风险金融投资参与的负向影响在预期房价上涨的家

庭中更为显著， 家庭投资者预期房价上涨时将会减少

风险金融资产配置， 影响大小为 ２􀆰 ７ 个百分点， 而对

０４
① 受篇幅限制， 文中无法列出异质性分析结果表格， 感兴趣的读者可向作者索取。
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于预期房价下降和不变的家庭来说， 这一影响大小只

有 １􀆰 ３１ 个百分点， 且不具有统计意义上的显著性。
当家庭对房地产市场形成房价上涨的乐观预期时， 其

会赋予住房资产更高的投资回报预期， 认为购买住房

将带来更大的财富增值， 住房资产投资吸引力增强，
对其他投资选择的替代效应更为明显， 住房金融化对

风险金融投资的挤出作用将更为显著。
（三） 进一步讨论： 风险偏好、 住房金融化和家

庭风险金融投资参与

前文已经验证了住房金融化对风险金融投资存在

负向影响， 众所周知， 投资者的风险偏好对风险投资

有着重要作用， 较之风险规避者， 风险偏好型投资者

参与风险金融市场投资的积极性更高。 那么， 风险偏

好、 住房金融化和家庭风险金融投资参与之间是否存

在联系？ 基于投资者的风险态度做出的投资决策是否

会因住房金融化程度的加深而变化？ 本文将对三者关

系进行进一步讨论。
首先， 考察决策人 （户主） 的风险偏好是否影

响家庭风险金融投资决策； 其次， 将风险偏好、 住房

金融化与风险投资参与纳入同一分析框架， 讨论三者

关系。 结果如表 ６ 所示。 列 （１） 和列 （３） 分别汇

报了风险偏好对家庭风险金融投资参与及占比的影

响， 决策人风险偏好程度的加深有助于提高家庭参与

风险金融投资的概率和深度， 影响大小分别为 ６􀆰 ５９
和 ２􀆰 ２０ 个百分点， 且均在 １％ 的水平上显著。 列

（２） 和列 （４） 汇报了引入交乘项后的估计结果， 结

果显示， 风险偏好对风险投资的影响依然显著为正，
同时， 住房金融化指数与风险偏好的交乘项系数为

负， 且在 ５％的水平上通过显著性检验， 即风险偏好

对投资的促进作用受到削弱。

表 ６ 进一步讨论结果

（１） （２） （３） （４）

风险金融投资参与 风险金融投资占比

住房金融化指数
０􀆰 ００５ ５

（０􀆰 ００９ ３）
０􀆰 ００１ ５

（０􀆰 ００３ ４）

风险偏好
０􀆰 ０６５ ９∗∗∗

（０􀆰 ００４ １）
０􀆰 ０６６ １∗∗∗

（０􀆰 ００４ ２）
０􀆰 ０２２ ０∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）
０􀆰 ０２２ ０∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）
住房金融化

指数×风险偏好

－０􀆰 ００８ ６∗∗

（０􀆰 ００３ ６）
－０􀆰 ００２ ５∗∗

（０􀆰 ００１ ２）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

地区效应 控制 控制 控制 控制

观测值 ７ ３４７ ７ ３４７ ７ ３４７ ７ ３４７

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 １５５ ３ ０􀆰 １５７ ３ ０􀆰 １６９ ８ ０􀆰 １７１ ６

　 　 综上所述， 风险偏好对风险金融投资的正向影响

会被住房金融化削弱， 即风险偏好型家庭参与风险金

融投资的意愿更高、 深度更大， 但这一促进作用会随

着住房金融化程度的增强而减弱， 住房金融化程度越

深， 风险偏好的提升力度越弱。

七、 研究结论与政策建议

本文以中国家庭金融调查 ２０１９ 年数据中的城市

有房家庭为样本， 研究了住房金融化对家庭风险金融

投资行为的影响， 检验了流动性预算这一传导机制，
基于家庭拥有住房数量的不同、 城市间发展不均衡的

现状和决策人的预期差异， 进一步探讨了住房金融化

影响家庭参与风险金融投资的住房拥有异质性、 城市

异质性、 预期异质性表现， 并补充讨论了住房金融

化、 风险偏好与风险金融投资三者的关系。
研究发现， 住房金融化对家庭参与风险金融投资

的意愿和深度均具有显著影响。 住房金融化程度加

深， 家庭风险金融投资参与显著降低， 持有风险金融

资产的比重明显下降。 这一影响能够通过流动性预算

机制进行传递， 住房金融化表现为家庭住房资产比重

增加、 房价上涨、 住房负债占比升高、 房贷偿还压力

加大， 进而减少家庭的流动性持有， 挤出风险金融资

产配置。 该挤出作用在仅有一套住房家庭、 三线及以

下城市家庭和对房地产市场持有乐观预期的家庭中更

为明显、 效应更大， 表现出异质性。 此外， 住房金融

化、 决策人风险偏好与家庭风险金融投资之间存在联

系， 风险偏好增强能够促进家庭参与风险金融投资，
但这一正向效应会因住房金融化程度的加深而被

削弱。
上述研究结论有助于更好地进行住房金融化的测

度及影响效应分析， 在一定程度上填补了相关研究的

空白， 为 “房住不炒” 定位提供理论支撑， 在此基

础上， 本文提出如下建议：
第一， 坚持 “房住不炒” 定位， 防止资本无序

扩张， 合理控制住房金融化发展。 引导资本有序流

动， 防止因资本无序扩张至房地产领域引起房价过度

波动、 住房金融化程度加深等问题， 逐步弱化商品房

金融投资属性， 推动住房回归居住属性， 从而减弱因

住房金融化程度不断加深而带来的一系列负向影响。
第二， 因城施策， 分类调控， 灵活运用 “政策

工具箱”。 出台相关政策时要考虑个体家庭需求差异

和城市间发展差异， 对于刚性需求家庭和改善性需求

１４
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家庭的住房购买应予以鼓励及合理支持， 对于拥有多

套住房家庭的投资性购房需求坚持予以调控； 对于经

济发展程度、 房地产市场成熟度不同的城市施行准

确、 贴合、 有针对性的调控方案， 保障政策用足、
用好。

第三， 持续健全资本市场功能， 提升风险金融投

资吸引力， 加强完善金融监管。 要强化金融市场基础

设施建设， 健全资本市场统筹发展， 着力改善城市间

金融市场发展不平衡、 不完善的现状。 要持续推动现

有资本市场由大向强转变， 一方面， 金融机构要加强

与投资者 （特别是金融知识不完备的普通投资者）

沟通， 提供相关金融知识的同时精准挖掘潜在投资需

求， 在产品研发时基于沟通结果和可得大数据信息细

分投资人群、 对不同投资群体 （年龄、 职业、 教育

水平等特征） 画像， 创新设计出更加精细、 灵活、
贴合不同投资群体需求的金融产品和投资组合， 为投

资者提供更多选择类型， 增强投资吸引力； 另一方

面， 要完善金融监管、 强化风险控制， 在风险管控的

前提下适度降低交易费用和投资准入门槛、 考虑适度

放松赎回和转让限制， 在减小难度和降低成本的同时

提升投资者的投资安全感， 吸引更多家庭积极参与风

险金融市场投资、 配置风险金融资产。

参考文献
［１］ Ａａｌｂｅｒｓ Ｍ Ｂ􀆰 Ｔｈｅ Ｖａｒｉｅｇａｔｅｄ Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ ｏｆ Ｈｏｕｓｉｎｇ ［Ｊ］􀆰 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｕｒｂａｎ ａｎｄ Ｒｅｇｉｏｎａｌ Ｒｅｓｅａｒｃｈ， ２０１７， ４１ （４）： ５４２－５５４．

［２］ Ｅｐｓｔｅｉｎ Ｇ Ａ􀆰 Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ ａｎｄ ｔｈｅ Ｗｏｒｌｄ Ｅｃｏｎｏｍｙ ［Ｍ］􀆰 Ｃｈｅｌｔｅｎｈａｍ： Ｅｄｗａｒｄ Ｅｌｇａｒ Ｐｕｂｌｉｓｈｉｎｇ， ２００５： ４６ ７４．

［３］ Ｆｏｓｔｅｒ Ｊ Ｂ􀆰 Ｔｈｅ Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ ｏｆ Ｃａｐｉｔａｌｉｓｍ ［Ｊ］􀆰 Ｍｏｎｔｈｌｙ Ｒｅｖｉｅｗ， ２００７， ５８ （１１）： １－１２．

［４］ Ｋｒｉｐｐｎｅｒ Ｇ􀆰 Ｔｈｅ Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ ｏｆ ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｙ ［Ｊ］􀆰 Ｓｏｃｉｏ－Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２００５， ３ （２）： １７３－２０８．

［５］ Ｆｒｏｕｄ Ｊ， Ｈａｓｌａｍ Ｃ， Ｊｏｈａｌ Ｓ， Ｗｉｌｌｉａｍｓ Ｋ􀆰 Ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒ Ｖａｌｕｅｓ ａｎｄ Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ： Ｃｏｎｓｕｌｔａｎｃｙ Ｐｒｏｍｉｓｅｓ， Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ Ｍｏｖｅｓ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｅｃｏｎｏｍｙ ａｎｄ

Ｓｏｃｉｅｔｙ， ２０００， ２９ （１）： ８０－１１０．

［６］ Ｓｔｏｃｋｈａｍｍｅｒ Ｅ􀆰 Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ ａｎｄ ｔｈｅ Ｓｌｏｗｄｏｗｎ ｏｆ Ａｃｃｕｍｕｌａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｃａｍｂｒｉｄｇｅ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００４， ２８ （５）： ７１９－７４１．

［７］ Ｐｉｋｅ Ａ， Ｐｏｌｌａｒｄ Ｊ􀆰 Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｅｏｇｒａｐｈｉｅｓ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｅｏｇｒａｐｈｙ， ２０１０， ８６ （１）： ２９－５１．

［８］ Ａａｌｂｅｒｓ Ｍ Ｂ􀆰 Ｔｈｅ Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ ｏｆ Ｈｏｍｅ ａｎｄ ｔｈｅ Ｍｏｒｔｇａｇｅ Ｍａｒｋｅｔ Ｃｒｉｓｉｓ ［Ｊ］􀆰 Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ ＆ Ｃｈａｎｇｅ， ２００８， １２ （２）： １４８－１６６．

［９］ Ｇｏｔｈａｍ Ｋ Ｆ􀆰 Ｃｒｅａｔｉｎｇ Ｌｉｑｕｉｄｉｔｙ ｏｕｔ ｏｆ Ｓｐａｔｉａｌ Ｆｉｘｉｔｙ： Ｔｈｅ Ｓｅｃｏｎｄａｒｙ Ｃｉｒｃｕｉｔ ｏｆ Ｃａｐｉｔａｌ ａｎｄ ｔｈｅ Ｓｕｂｐｒｉｍｅ Ｍｏｒｔｇａｇｅ Ｃｒｉｓｉｓ ［Ｊ］􀆰 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ

Ｕｒｂａｎ ａｎｄ Ｒｅｇｉｏｎａｌ Ｒｅｓｅａｒｃｈ， ２００９， ３３ （２）： ３５５－３７１．

［１０］ Ｃｈｒｉｓｔｏｐｈｅｒｓ Ｂ􀆰 Ｏｎ Ｖｏｏｄｏｏ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ： Ｔｈｅｏｒｉｓｉｎｇ Ｒｅｌａｔｉｏｎｓ ｏｆ Ｐｒｏｐｅｒｔｙ， Ｖａｌｕｅ ａｎｄ Ｃｏｎｔｅｍｐｏｒａｒｙ Ｃａｐｉｔａｌｉｓｍ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｔｒａｎｓａｃｔｉｏｎｓ ｏｆ ｔｈｅ Ｉｎｓｔｉｔｕｔｅ ｏｆ

Ｂｒｉｔｉｓｈ Ｇｅｏｇｒａｐｈｅｒｓ， ２０１０， ３５ （１）： ９４－１０８．

［１１］ Ｆｅｒｎａｎｄｅｚ Ｒ， Ａａｌｂｅｒｓ Ｍ Ｂ􀆰 Ｈｏｕｓｉｎｇ Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ ｉｎ ｔｈｅ Ｇｌｏｂａｌ Ｓｏｕｔｈ： Ｉｎ Ｓｅａｒｃｈ ｏｆ ａ Ｃｏｍｐａｒａｔｉｖｅ Ｆｒａｍｅｗｏｒｋ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｈｏｕｓｉｎｇ Ｐｏｌｉｃｙ Ｄｅｂａｔｅ，

２０２０， ３０ （４）： ６８０－７０１．

［１２］ Ｆｏｒｒｅｓｔ Ｒ， Ｈｉｒａｙａｍａ Ｙ􀆰 Ｔｈｅ Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ ｏｆ ｔｈｅ Ｓｏｃｉａｌ Ｐｒｏｊｅｃｔ： Ｅｍｂｅｄｄｅｄ Ｌｉｂｅｒａｌｉｓｍ， Ｎｅｏｌｉｂｅｒａｌｉｓｍ ａｎｄ Ｈｏｍｅ Ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ［Ｊ］􀆰 Ｕｒｂａｎ Ｓｔｕｄｉｅｓ，

２０１５， ５２ （２）： ２３３－２４４．

［１３］ Ｂｅｓｗｉｃｋ Ｊ， Ａｌｅｘａｎｄｒｉ Ｇ， Ｂｙｒｎｅ Ｍ， Ｖｉｖｅｓ⁃ｍｉｒｏ Ｓ， Ｆｉｅｌｄｓ Ｄ， Ｈｏｄｋｉｎｓｏｎ Ｓ， Ｊａｎｏｓｃｈｋａ Ｍ􀆰 Ｓｐｅｃｕｌａｔｉｎｇ ｏｎ Ｌｏｎｄｏｎ􀆳ｓ Ｈｏｕｓｉｎｇ Ｆｕｔｕｒｅ ［Ｊ］􀆰 Ｃｉｔｙ， ２０１６，

２０ （２）： ３２１－３４１．

［１４］ Ｂｌａｋｅｌｅｙ Ｇ􀆰 Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ， Ｒｅａｌ Ｅｓｔａｔｅ ａｎｄ ＣＯＶＩＤ⁃１９ ｉｎ ｔｈｅ ＵＫ ［Ｊ］􀆰 Ｃｏｍｍｕｎｉｔｙ Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ Ｊｏｕｒｎａｌ， ２０２１， ５６ （１）： ７９－９９．

［１５］ Ｄｅｗｉｌｄｅ Ｃ􀆰 Ｅｘｐｌａｉｎｉｎｇ ｔｈｅ Ｄｅｃｌｉｎｅｄ Ａｆｆｏｒｄａｂｉｌｉｔｙ ｏｆ Ｈｏｕｓｉｎｇ ｆｏｒ Ｌｏｗ⁃ｉｎｃｏｍｅ Ｐｒｉｖａｔｅ Ｒｅｎｔｅｒｓ Ａｃｒｏｓｓ Ｗｅｓｔｅｒｎ Ｅｕｒｏｐｅ ［Ｊ］􀆰 Ｕｒｂａｎ Ｓｔｕｄｉｅｓ， ２０１８， ５５

（１２）： ２６１８－２６３９．

［１６］ Ｃｈｅｎ Ｊ， Ｗｕ Ｆ􀆰 Ｈｏｕｓｉｎｇ ａｎｄ Ｌａｎｄ Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ ｕｎｄｅｒ ｔｈｅ Ｓｔａｔｅ Ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ｏｆ Ｌａｎｄ ｉｎ Ｃｈｉｎａ ［Ｊ］􀆰 Ｌａｎｄ Ｕｓｅ Ｐｏｌｉｃｙ， ２０２２， １１２： １０４８４４．

［１７］ Ｗｕ Ｆ， Ｃｈｅｎ Ｊ， Ｐａｎ Ｆ， Ｇａｌｌｅｎｔ Ｎ， Ｚｈａｎｇ Ｆ􀆰 Ａｓｓｅｔｉｚａｔｉｏｎ： Ｔｈｅ Ｃｈｉｎｅｓｅ Ｐａｔｈ ｔｏ Ｈｏｕｓｉｎｇ Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ａｎｎａｌｓ ｏｆ ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ａｓｓｏｃｉａｔｉｏｎ ｏｆ

Ｇｅｏｇｒａｐｈｅｒｅ， ２０２０， １１０ （５）： １４８３－１４９９．

［１８］ 张成思， 刘泽豪， 罗煜． 中国商品金融化分层与通货膨胀驱动机制 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１４ （１）： １４０－１５４．

［１９］ 张成思． 金融化的逻辑与反思 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１９ （１１）： ４－２０．

［２０］ 王雅龄， 王力结． 地方债形成中的信号博弈： 房地产价格———兼论新预算法的影响 ［Ｊ］􀆰 经济学动态， ２０１５ （４）： ５９－６８．

［２１］ 李嘉， 朱文浩． 从 “住房改革” 到住房金融化： 一个综述 ［Ｊ］􀆰 天津商业大学学报， ２０２０ （２）： ２２－２９．

［２２］ 王桂虎， 白明， 朱刚． 住房金融化对重点城市金融风险的传导机制研究 ［ Ｊ］ 􀆰 郑州大学学报 （哲学社会科学版）， ２０２２ （１）： ５６－

６２， １２７．

［２３］ Ｆａｖｉｌｕｋｉｓ Ｊ， Ｌｕｄｖｉｇｓｏｎ Ｓ Ｃ， Ｖａｎ Ｎｉｅｕｗｅｒｂｕｒｇｈ Ｓ􀆰 Ｔｈｅ Ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｆ Ｈｏｕｓｉｎｇ Ｗｅａｌｔｈ， Ｈｏｕｓｉｎｇ Ｆｉｎａｎｃｅ， ａｎｄ Ｌｉｍｉｔｅｄ Ｒｉｓｋ Ｓｈａｒｉｎｇ ｉｎ

Ｇｅｎｅｒａｌ Ｅｑｕｉｌｉｂｒｉｕｍ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｐｏｌｉｔｉｃａｌ Ｅｃｏｎｏｍｙ， ２０１７， １２５ （１）： １４０－２２３．

２４



　 ２０２３ 年第 ９ 期 ·金融保险·

［２４］ 李嘉， 董亚宁， 贺灿飞． 越负债， 越投资？ ———住房金融化下的房企负债－投资行为与空间分异 ［Ｊ］􀆰 经济管理， ２０２０ （８）： １７１－１８９．

［２５］ 李嘉， 董亚宁， 任卓然． 住房金融化、 居民存贷比下降与住房资本转化： 越储蓄， 越买房 ［Ｊ］􀆰 现代财经 （天津财经大学学报）， ２０２１

（１０）： ６８－８３．

［２６］ Ｋｕｌｌｍａｎｎ Ｃ， Ｓｉｅｇｅｌ Ｓ􀆰 Ｒｅａｌ Ｅｓｔａｔｅ ａｎｄ Ｉｔｓ Ｒｏｌｅ ｉｎ Ｈｏｕｓｅｈｏｌｄ Ｐｏｒｔｆｏｌｉｏ Ｃｈｏｉｃｅ ［Ｃ］􀆰 ＥＦＡ ２００３ Ａｎｎｕａｌ Ｃｏｎｆｅｒｅｎｃｅ Ｐａｐｅｒ Ｎｏ􀆰 ９１８， Ｓａｕｄｅｒ Ｓｃｈｏｏｌ ｏｆ

Ｂｕｓｉｎｅｓｓ Ｗｏｒｋｉｎｇ Ｐａｐｅｒ， Ｕｎｉｖｅｒｓｉｔｙ ｏｆ Ｂｒｉｔｉｓｈ Ｃｏｌｕｍｂｉａ， Ｖａｎｃｏｕｖｅｒ， ２００５．

［２７］ Ｃａｒｄａｋ Ｂ Ａ， Ｗｉｌｋｉｎｓ Ｒ􀆰 Ｔｈｅ Ｄｅｔｅｒｍｉｎａｎｔｓ ｏｆ Ｈｏｕｓｅｈｏｌｄ Ｒｉｓｋｙ Ａｓｓｅｔ Ｈｏｌｄｉｎｇｓ： Ａｕｓｔｒａｌｉａｎ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｏｎ Ｂａｃｋｇｒｏｕｎｄ Ｒｉｓｋ ａｎｄ Ｏｔｈｅｒ Ｆａｃｔｏｒｓ ［ Ｊ］ ．

Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｂａｎｋｉｎｇ ＆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２００９， ３３ （５）： ８５０－８６０．

［２８］ Ｃａｍｏｅｓ Ｆ， Ｖａｌｅ Ｓ􀆰 Ｈｏｕｓｉｎｇ Ｖａｌｕａｔｉｏｎ， Ｗｅａｌｔｈ Ｐｅｒｃｅｐｔｉｏｎ， ａｎｄ Ｈｏｍｅｏｗｎｅｒｓ􀆳 Ｐｏｒｔｆｏｌｉｏ Ｃｏｍｐｏｓｉｔｉｏｎ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆａｍｉｌｙ ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｉｓｓｕｅｓ，

２０１８， ３９ （３）： ４９４－５０８．

［２９］ Ｈｅ Ｚ， Ｓｈｉ Ｘ， Ｌｕ Ｘ， Ｌｉ Ｆ􀆰 Ｈｏｍｅ Ｅｑｕｉｔｙ ａｎｄ Ｈｏｕｓｅｈｏｌｄ Ｐｏｒｔｆｏｌｉｏ Ｃｈｏｉｃｅ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｃｈｉｎａ ［Ｊ］􀆰 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ ＆ Ｆｉｎａｎｃｅ，

２０１９， ６０： １４９－１６４．

［３０］ Ｈｅｎｄｅｒｓｏｎ Ｊ Ｖ， Ｉｏａｎｎｉｄｅｓ Ｙ Ｍ􀆰 Ａ Ｍｏｄｅｌ ｏｆ Ｈｏｕｓｉｎｇ Ｔｅｎｕｒｅ Ｃｈｏｉｃｅ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， １９８３， ７３ （１）： ９８－１１３．

［３１］ Ｈｅａｔｏｎ Ｊ， Ｌｕｃａｓ Ｄ􀆰 Ｐｏｒｔｆｏｌｉｏ Ｃｈｏｉｃｅ ａｎｄ Ａｓｓｅｔ Ｐｒｉｃｅｓ： Ｔｈｅ Ｉｍｐｏｒｔａｎｃｅ ｏｆ Ｅｎｔｒｅｐｒｅｎｅｕｒｉａｌ Ｒｉｓｋ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｔｈｅ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０００， ５５ （ ３）：

１１６３－１１９８．

［３２］ Ｙａｍａｓｈｉｔａ Ｔ􀆰 Ｏｗｎｅｒ⁃ｏｃｃｕｐｉｅｄ Ｈｏｕｓｉｎｇ ａｎｄ Ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ ｉｎ Ｓｔｏｃｋｓ： Ａｎ Ｅｍｐｉｒｉｃａｌ Ｔｅｓｔ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｕｒｂａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００３， ５３ （２）： ２２０－２３７．

［３３］ Ｓａａｒｉｍａａ Ｔ􀆰 Ｏｗｎｅｒ⁃ｏｃｃｕｐｉｅｄ Ｈｏｕｓｉｎｇ ａｎｄ Ｄｅｍａｎｄ ｆｏｒ Ｒｉｓｋｙ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ａｓｓｅｔｓ： Ｓｏｍｅ Ｆｉｎｎｉｓｈ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｆｉｎｎｉｓｈ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｐａｐｅｒｓ， ２００８， ２１

（１）： ２１－３８．

［３４］ Ｃｈｅｔｔｙ Ｒ， Ｓａｎｄｏｒ Ｌ， Ｓｚｅｉｄｌ Ａ􀆰 Ｔｈｅ Ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ Ｈｏｕｓｉｎｇ ｏｎ Ｐｏｒｔｆｏｌｉｏ Ｃｈｏｉｃｅ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０１７， ７２ （３）： １１７１－１２１２．

［３５］ 石有为． 住房资产、 就业稳定性与家庭风险市场参与 ［Ｊ］􀆰 调研世界， ２０２１ （８）： ２７－３４．

［３６］ 马征程， 杨朝军， 蔡明超． 住房资产对风险型金融资产投资的影响———基于我国家庭的实证研究 ［Ｊ］􀆰 上海金融， ２０１９ （１）： １－８．

［３７］ 路晓蒙， 尹志超， 张渝． 住房、 负债与家庭股市参与———基于 ＣＨＦＳ 的实证研究 ［Ｊ］􀆰 南方经济， ２０１９ （４）： ４１－６１．

［３８］ 蒋瑛， 李翀． 住房价格水平变化对中国家庭金融资产配置影响研究 ［Ｊ］􀆰 四川大学学报 （哲学社会科学版）， ２０１９ （２）： ６５－７６．

［３９］ 陈华， 胡晓龙． 居民家庭对房地产资产的配置是否阻碍了我国股票市场的发展？ ［Ｊ］􀆰 投资研究， ２０２０ （３）： ７２－８４．

［４０］ 段忠东， 段雨轩． 住房在家庭风险金融资产配置中的作用效果———基于面板数据的实证研究 ［Ｊ］􀆰 上海金融， ２０２１ （１２）： ２－１９．

［４１］ 张吉鹏， 葛鑫， 毛盛志． 家庭住房需求和资产配置———基于包含人力资本和禀赋异质性的生命周期模型 ［ Ｊ］ 􀆰 经济研究， ２０２１ （７）：

１６０－１７７．

［４２］ 甘犁， 尹志超， 贾男， 等． 中国家庭资产状况及住房需求分析 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０１３ （４）： １－１４．

［４３］ Ｄｅｍｉｒ Ｆ􀆰 Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｌｉｂｅｒａｌｉｚａｔｉｏｎ， Ｐｒｉｖａｔｅ Ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ ａｎｄ Ｐｏｒｔｆｏｌｉｏ Ｃｈｏｉｃｅ： Ｆｉｎａｎｃｉａｌｉｚａｔｉｏｎ ｏｆ Ｒｅａｌ Ｓｅｃｔｏｒｓ ｉｎ Ｅｍｅｒｇｉｎｇ Ｍａｒｋｅｔｓ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ

Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００９ （８８）， ３１４－３２４．

［４４］ 张成思， 郑宁． 中国实体企业金融化： 货币扩张、 资本逐利还是风险规避？ ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０２０ （９）： １－１９

［４５］ 彭俞超， 韩珣， 李建军． 经济政策不确定性与企业金融化 ［Ｊ］􀆰 中国工业经济， ２０１８ （１）： １３７－１５５．

［４６］ 张成思， 张步昙． 中国实业投资率下降之谜： 经济金融化视角 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１６， ５１ （１２）： ３２－４６．

［４７］ Ｃｈａｎｅｙ Ｔ， Ｓｒａｅｒ Ｄ， Ｔｈｅｓｍａｒ Ｄ􀆰 Ｔｈｅ Ｃｏｌｌａｔｅｒａｌ Ｃｈａｎｎｅｌ： Ｈｏｗ Ｒｅａｌ Ｅｓｔａｔｅ Ｓｈｏｃｋｓ Ａｆｆｅｃｔ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ ［ Ｊ］ 􀆰 Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ，

２０１２， １０２ （６）： ２３８１－２４０９．

［４８］ 张嘉望， 李博阳． 资产可逆性、 抵押品渠道与企业投资效率———基于融资约束异质性视角 ［Ｊ］􀆰 经济管理， ２０２１ （５）： １５９－１７５．

［４９］ 雷晓燕， 周月刚． 中国家庭的资产组合选择： 健康状况与风险偏好 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０１０ （１）： ３１－４５．

［５０］ 周广肃， 梁琪． 互联网使用、 市场摩擦与家庭风险金融资产投资 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０１８ （１）： ８４－１０１．

［５１］ 盛智明， 蔡婷婷． 金融从业经历、 金融素养与家庭风险投资———基于 “中国家庭金融调查 （ＣＨＦＳ） ” ２０１７ 数据的分析 ［Ｊ］􀆰 东南大学

学报 （哲学社会科学版）， ２０２１， ２３ （５）： ７９－８８， １５１．

［５２］ Ｃａｓｅ Ｋ Ｅ， Ｓｈｉｌｌｅｒ Ｒ Ｊ􀆰 Ｉｓ Ｔｈｅｒｅ ａ Ｂｕｂｂｌｅ ｉｎ ｔｈｅ Ｈｏｕｓｉｎｇ Ｍａｒｋｅｔ？ Ａｎ Ａｎａｌｙｓｉｓ ［Ｊ］􀆰 Ｂｒｏｏｋｉｎｇ Ｐａｐｅｒｓ ｏｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ａｃｔｉｖｉｔｙ， ２００３， （２）： ２９９－３４２．

［５３］ 徐淑一． 房价预期与中国家庭风险金融资产配置研究 ［Ｊ］􀆰 中山大学学报 （社会科学版）， ２０２１ （３）： １６８－１７８．

（责任编辑： 李　 晟　 张安平）

３４



·金融保险· 　 ２０２３ 年第 ９ 期

　
［收稿日期］ 　 ２０２３－０２－０６

［作者简介］ 　 薛英杰， 男， １９９０ 年 １２ 月生， 对外经济贸易大学金融学院博士后， 研究方向为实证资产定价； 刘昌阳， 男， １９９４ 年 ４ 月生，

重庆交通大学经济与管理学院讲师， 研究方向为金融市场； 汪勇， 男， １９７４ 年 ６ 月生， 西南财经大学金融学院教授， 博士生

导师， 研究方向为资产定价和公司金融。 本文通讯作者为薛英杰， 联系方式为 ｙｉｎｇｊｉｅｘｕｅｓｕｗｆｅ＠ １６３􀆰 ｃｏｍ。

［基金项目］ 　 北京市习近平新时代中国特色社会主义思想研究中心重大项目 “提高金融服务构建新发展格局质效路径研究” （项目编号：

２１ＬＬＹＪＡ０５４）。

感谢匿名评审人提出的修改建议， 笔者已做了相应修改， 本文文责自负。

ＥＴＦ 折溢价可以预测其未来收益吗？
———基于错误定价的视角

Ｃａｎ ＥＴＦ􀆳ｓ Ｐｒｅｍｉｕｍ Ｐｒｅｄｉｃｔ Ｉｔｓ Ｆｕｔｕｒｅ Ｒｅｔｕｒｎｓ？
Ｂａｓｅｄ ｏｎ ａ Ｐｅｒｓｐｅｃｔｉｖｅ ｏｆ Ｍｉｓｐｒｉｃｉｎｇ

薛英杰 刘昌阳 汪　 勇
ＸＵＥ Ｙｉｎｇ⁃ｊｉｅ ＬＩＵ Ｃｈａｎｇ⁃ｙａｎｇ ＷＡＮＧ Ｙｏｎｇ

［摘　 要］ 本文通过套利均衡模型刻画了 ＥＴＦ 折溢价的形成过程， 分析了 ＥＴＦ 折溢价预测未来

ＥＴＦ 收益的条件， 并利用投资组合和 Ｆａｍａ⁃Ｍｅｃｂｅｔｈ 回归检验了 ＥＴＦ 折溢价对未来 ＥＴＦ 收益的可预测

性。 研究结果显示： ＥＴＦ 折溢价是噪声冲击和投资者对信息反应不足导致的错误定价， 这种错误定价

主要发生在 ＥＴＦ 层面， 错误定价的修正表现为折溢价对未来 ＥＴＦ 收益有负向预测作用， 溢价率越高，
未来 ＥＴＦ 收益越低， 投资者利用多空对冲策略每周可以从 ＥＴＦ 错误定价修正中获得 ０􀆰 ９４％的收益。
同时， ＥＴＦ 折溢价对未来 ＥＴＦ 收益预测具有持续性， 平均而言， ＥＴＦ 折溢价对未来 ＥＴＦ 收益的预测

可以持续 ４ 周， 意味着市场完全修正 ＥＴＦ 错误定价至少需要 ４ 周时间。 本文进一步从套利限制的角

度解释了 ＥＴＦ 折溢价对未来收益预测的持续性， 发现套利限制越大， 折溢价对 ＥＴＦ 未来收益预测的

持续性越强， 投资组合获得的收益也越高。
［关键词］ 套利限制　 错误定价　 ＥＴＦ 折溢价　 收益预测

［中图分类号］ Ｆ８３２􀆰 ４８ Ｆ８３２􀆰 ５　 ［文献标识码］ Ａ　 ［文章编号］ １０００－１５４９ （２０２３） ０９－００４４－１５

Ａｂｓｔｒａｃｔ： Ｔｈｅ ｐａｐｅｒ ｄｅｐｉｃｔｓ ｔｈｅ ｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｐｒｏｃｅｓｓ ｏｆ ＥＴＦ ｐｒｅｍｉｕｍ ｔｈｒｏｕｇｈ ａｎ ａｒｂｉｔｒａｇｅ ｅｑｕｉｌｉｂｒｉｕｍ
ｍｏｄｅｌ ｔｏ ａｎａｌｙｚｅ ａ ｃｏｎｄｉｔｉｏｎ ｆｏｒ ｐｒｅｄｉｃｔｉｎｇ ｆｕｔｕｒｅ ＥＴＦ ｒｅｔｕｒｎｓ ｂａｓｅｄ ｏｎ ＥＴＦ ｐｒｅｍｉｕｍ， ａｎｄ ｅｘａｍｉｎｅｓ ｔｈｅ
ｐｒｅｄｉｃｔａｂｉｌｉｔｙ ｂｙ ｔｈｅ ｍｅｔｈｏｄ ｏｆ ｐｏｒｔｆｏｌｉｏ ａｎａｌｙｓｉｓ ａｎｄ Ｆａｍａ⁃Ｍｅｃｂｅｔｈ ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ􀆰 Ｗｅ ｆｉｎｄ ｔｈａｔ ＥＴＦ ｐｒｅｍｉｕｍ ｉｓ ａ
ｍｉｓｐｒｉｃｉｎｇ ｆｒｏｍ ｎｏｉｓｅ ｓｈｏｃｋｓ ａｎｄ ｉｎｖｅｓｔｏｒ ｕｎｄｅｒｒｅａｃｔｉｏｎ ｔｏ ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ， ｔｈｅ ｍｉｓｐｒｉｃｉｎｇ ｏｃｃｕｒｓ ｍａｉｎｌｙ ａｔ ｔｈｅ
ＥＴＦ ｌｅｖｅｌ， ｗｈｉｃｈ ｉｍｐｌｉｅｓ ｔｈａｔ ＥＴＦｓ ａｒｅ ｍｕｃｈ ｍｏｒｅ ｌｉｋｅｌｙ ｔｏ ｂｅ ｍｉｓｐｒｉｃｅｄ ｔｈａｎ ｔｈｅｉｒ ｕｎｄｅｒｌｙｉｎｇ ａｓｓｅｔｓ􀆰 Ｔｈｅ
ｍｉｓｐｒｉｃｉｎｇ ｃｏｒｒｅｃｔｉｏｎ ｏｎ ＥＴＦ ｗｉｌｌ ｄｉｓｐｌａｙ ａ ｎｅｇａｔｉｖｅ ｒｅｔｕｒｎ ｐｒｅｄｉｃｔａｂｉｌｉｔｙ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｆｕｔｕｒｅ ＥＴＦ ｒｅｔｕｒｎ ｗｉｌｌ ｄｅｃｒｅａｓｅ
ａｓ ｔｈｅ ｐｒｅｍｉｕｍ ｏｎ ＥＴＦ ｉｎｃｒｅａｓｅｓ， ａｎｄ ｉｎｖｅｓｔｏｒｓ ｃａｎ ｇａｉｎ ０􀆰 ９４％ ｐｅｒ ｗｅｅｋ ｆｒｏｍ ＥＴＦ ｍｉｓｐｒｉｃｉｎｇ ｃｏｒｒｅｃｔｉｏｎｓ ｂｙ
ａ ｌｏｎｇ⁃ｓｈｏｒｔ ｈｅｄｇｉｎｇ ｓｔｒａｔｅｇｙ􀆰 Ｍｅａｎｗｈｉｌｅ， ｔｈｅ ＥＴＦ ｐｒｅｍｉｕｍ ｈａｓ ａ ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｔ ｐｒｅｄｉｃｔｉｖｅ ｅｆｆｅｃｔ ｏｎ ｆｕｔｕｒｅ ＥＴＦ
ｒｅｔｕｒｎ􀆰 Ｏｎ ａｖｅｒａｇｅ， ｔｈｅ ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ ｏｆ ｒｅｔｕｒｎ ｐｒｅｄｉｃｔａｂｉｌｉｔｙ ｃａｎ ｌａｓｔ ｆｏｒ ４ ｗｅｅｋｓ， ｗｈｉｃｈ ｉｎｄｉｃａｔｅｓ ｔｈａｔ ｉｔ ｔａｋｅｓ ａｔ
ｌｅａｓｔ ４ ｗｅｅｋｓ ｆｏｒ ｔｈｅ ｍａｒｋｅｔ ｔｏ ｆｕｌｌｙ ｃｏｒｒｅｃｔ ＥＴＦ ｍｉｓｐｒｉｃｉｎｇ􀆰 Ｉｎ ａｄｄｉｔｉｏｎ， ｗｅ ｆｕｒｔｈｅｒ ｅｘｐｌａｉｎ ｔｈｅ ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｔ
ｐｒｅｄｉｃｔａｂｉｌｉｔｙ ｏｆ ＥＴＦ ｐｒｅｍｉｕｍｓ ｏｎ ｆｕｔｕｒｅ ｒｅｔｕｒｎｓ ｆｒｏｍ ｔｈｅ ｐｅｒｓｐｅｃｔｉｖｅ ｏｆ ａｒｂｉｔｒａｇｅ ｒｅｓｔｒｉｃｔｉｏｎ， ａｎｄ ｗｅ ｆｉｎｄ ｔｈａｔ
ｔｈｅ ｇｒｅａｔｅｒ ｔｈｅ ａｒｂｉｔｒａｇｅ ｒｅｓｔｒｉｃｔｉｏｎ ｉｓ， ｔｈｅ ｌｏｎｇｅｒ ｔｈｅ ｅｆｆｅｃｔ ｌａｓｔ ａｎｄ ｔｈｅ ｈｉｇｈｅｒ ｔｈｅ ｒｅｔｕｒｎｓ ｉｓ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ａｒｂｉｔｒａｇｅ ｒｅｓｔｒｉｃｔｉｏｎ　 Ｍｉｓｐｒｉｃｉｎｇ　 ＥＴＦ ｐｒｅｍｉｕｍ　 Ｒｅｔｕｒｎ ｐｒｅｄｉｃｔｉｏｎ

４４



　 ２０２３ 年第 ９ 期 ·金融保险·

一、 引言

金融创新为弥补市场的不完美而存在， 有降低交

易摩擦、 突破市场约束和分散风险的作用 （Ｔｕｆａｎｏ，
２００３［１］）， 为资本市场质量改善提供了技术和制度支

撑， 成为影响资本市场质量的重要因素。 近 ２０ 年来，
金融工具创新层出不穷， 迅速发展的衍生品成为国际

金融创新的引领者， 其中交易型开放式指数基金

（Ｅｘｃｈａｎｇｅ Ｔｒａｄｅｄ Ｆｕｎｄ， 以下简称 ＥＴＦ） 被认为是投

资领域内最成功的金融创新产品之一 （ Ｄｅｖｉｌｌｅ，
２００８［２］； Ｚａｗａｄｚｋｉ， ２０２０［３］）。

根据 “一价定律”， ＥＴＦ 与基础资产共享相同的

基本面和现金流， 二者价格应该保持一致。 然而， 在

实际交易中 ＥＴＦ 价格经常偏离净值， 出现折溢价①。
长期以来， 学者将 ＥＴＦ 折溢价与封闭式基金折溢价

联系在一起， 认为折溢价是对资产可获得性和交易成

本的补偿 （Ｂｏｎｓｅｒ⁃Ｎｅａｌ 等， １９９０［４］； Ｎｉｓｈｉｏｔｉｓ， ２００４［５］；
Ｐｉｃｃｏｔｔｉ， ２０１８［６］）； 仅有少部分学者 （Ｒｏｍｐｏｔｉｓ， ２０１０［７］；
Ｍａ 等， ２０１８［８］； 薛英杰等， ２０２０［９］； Ｂｒｏｗｎ 等， ２０２１［１０］）
将 ＥＴＦ 折溢价作为 ＥＴＦ 错误定价的信号， 讨论了其

与未来 ＥＴＦ 收益的关系。 虽然 ＥＴＦ 折溢价提供了一

个直接错误定价的证据， 但由于 ＥＴＦ 和基础资产的

内在价值不可观测， 投资者无法判断 ＥＴＦ 折溢价究

竟由 ＥＴＦ 错误定价所致还是基础资产错误定价所致，
从而无法识别错误定价的修正方向。 因此， 现有研究

将 ＥＴＦ 折溢价等同于 ＥＴＦ 错误定价， 忽略了其同时

反映 ＥＴＦ 和基础资产错误定价的事实， 得出的结论

也莫衷一是。
从资产定价文献来看， 关于资产错误定价的研究

数不胜数， 与错误定价相关的资产定价异象更是多如

星辰， 例如， 股票净发行 （Ｒｉｔｔｅｒ， １９８４［１１］ ）、 动量

（Ｊｅｇａｄｅｅｓｈ 和 Ｔｉｔｍａｎ， １９９３［１２］ ）、 应计项目 （ Ｓｌｏａｎ，
１９９６［１３］）、 投资者情绪 （Ｂａｋｅｒ 和 Ｗｕｒｇｌｅｒ， ２００６［１４］ ）、
特质波动 （ Ｓｔａｍｂａｕｇｈ 等， ２０１５［１５］ ） 等异象都被解

释为错误定价， 但这些研究主要集中在基础资产上，
很少关注 ＥＴＦ 等衍生产品。 与其他资产定价异象的

代理变量不同， ＥＴＦ 折溢价捕获的错误定价可能来自

ＥＴＦ， 也可能来自基础资产。 如果 ＥＴＦ 折溢价由 ＥＴＦ
错误定价驱动， 折溢价则反映了 ＥＴＦ 层面的错误定

价， 错误定价修正将会表现为 ＥＴＦ 溢价率对未来

ＥＴＦ 收益有负向预测作用。 相反， 如果 ＥＴＦ 折溢价

是由基础资产错误定价驱动， 折溢价则反映了基础资

产错误定价， 此时， 溢价率对未来 ＥＴＦ 收益的预测

性取决于 ＥＴＦ 套利是否将基础资产的错误定价传递

到 ＥＴＦ。 众所周知， ＥＴＦ 和基础资产都可能出现错误

定价， 那么， 在中国 Ａ 股市场， ＥＴＦ 折溢价究竟更多

地反映了 ＥＴＦ 层面的错误定价， 还是更多地反映了

基础资产层面的错误定价？ 相对应地， ＥＴＦ 折溢价是

否对 ＥＴＦ 未来收益有可预测性？
为回答以上问题， 本文首先通过套利均衡模型刻

画了 ＥＴＦ 折溢价的形成过程， 分析了套利均衡后

ＥＴＦ 折溢价预测未来 ＥＴＦ 收益的条件， 并基于 ＥＴＦ
折溢价的驱动原因提出了一种识别 ＥＴＦ 和基础资产

错误定价的方法， 然后以 ２０１４—２０２１ 年中国 Ａ 股股

票指数 ＥＴＦ 为研究样本， 检验了 ＥＴＦ 和基础资产的

错误定价程度以及折溢价对未来 ＥＴＦ 收益的可预测

性。 研究结果显示， ＥＴＦ 折溢价是交易噪声冲击和投

资者对信息反应不足导致的错误定价， 这种错误定价

主要发生在 ＥＴＦ 层面， ＥＴＦ 出现错误定价的概率远

远大于基础资产， 错误定价的修正表现为 ＥＴＦ 溢价

率对未来 ＥＴＦ 收益有负向预测作用， 溢价率越高，
ＥＴＦ 未来收益越低。 投资者采用捕捉这一可预测性的

多空对冲策略每周可以获得 ０􀆰 ９４％的收益， 使用风

险因子调整后， 投资组合仍然可以获得显著的超额收

益， 表明多空投资策略获得的超额收益并非来自系统

性风险， 而是对错误定价修正的补偿。
本文进一步研究了 ＥＴＦ 错误定价的修正过程，

发现 ＥＴＦ 溢价率对未来 ＥＴＦ 收益的预测性可持续 ４
周之久， 意味着投资者要完全修正 ＥＴＦ 错误定价需

要 ４ 周时间。 错误定价滞后修正与套利限制相关， 当

ＥＴＦ 成分股特质波动率越高时， 基于 ＥＴＦ 溢价率的

多空对冲策略获得的收益越高， 预测性持续的时间也

越长， 这与套利限制阻碍投资者及时修正错误定价的

理论一致， 套利限制越强， 投资者对错误定价修正的

延迟程度越高， 从而增强了折溢价对未来收益预测的

持续性。 此外， 本文还检验了 ＥＴＦ 折溢价对基础资

产收益的预测性， 发现折溢价对未来基础资产收益无

预测性， 意味着 ＥＴＦ 交易并没有导致基础资产出现

５４

① ＥＴＦ 折溢价是 ＥＴＦ 折价或溢价的简称， 反映了 ＥＴＦ 价格偏离其净值的程度， 本文采用 ＥＴＦ 溢价率来度量 ＥＴＦ 折溢价， 当 ＥＴＦ 溢价率大于 ０
时， 意味着 ＥＴＦ 出现溢价， 反之， 意味着 ＥＴＦ 出现折价。
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系统的错误定价。
本文的主要贡献在于： 首先， 本文通过套利均衡

模型刻画了 ＥＴＦ 折溢价的形成过程， 分析了套利均

衡后 ＥＴＦ 折溢价与未来 ＥＴＦ 收益的关系， 并基于

ＥＴＦ 折溢价的驱动原因提出了一种识别 ＥＴＦ 和基础

资产错误定价的方法， 弥补了现有关于 ＥＴＦ 折溢价

与未来 ＥＴＦ 收益关系研究的逻辑缺陷。 其次， 本文

发现 ＥＴＦ 折溢价捕捉的错误定价主要发生在 ＥＴＦ 层

面， ＥＴＴ 套利并没有将错误定价传递到基础资产， 引

起系统的基础资产定价错误， 有助于学者和监管者正

确认识金融创新产品特性和其对资本市场的潜在影

响。 最后， 本文贡献了一个资产定价异象， 既丰富了

衍生品定价相关的文献， 又对投资者的具体投资实践

具有重要的指导作用， 投资者应用该策略不仅可以获

得超额收益， 还可以消除 ＥＴＦ 错误定价， 提高资本

市场的运行效率。
本文后续安排如下： 第二部分是文献回顾与理论

分析， 第三部分是数据来源与错误定价识别方法的介

绍， 第四部分检验了 ＥＴＦ 折溢价对未来 ＥＴＦ 收益的

预测性， 第五部分为进一步研究和稳健性检验， 第六

部分是结论及政策建议。

二、 文献回顾与理论分析

（一） 文献回顾

行为金融认为投资者的行为经常会出现偏差， 不

仅会对信息反应不足或反应过度， 还容易受市场情绪

干扰， 这些行为偏差会导致资产价格出现错误定价，
进而影响金融资源的合理配置 （杨晓兰等， ２００４［１６］；
杨墨竹， ２０１３［１７］； 王美今和孙建军， ２０１６［１８］ ）， 而

识别资产错误定价是一项非常困难的任务。 ＥＴＦ 出现

为识别错误定价提供了一个场景， 由于 ＥＴＦ 和基础

资产共享相同基本面和现金流， 二者价格应该保持一

致， 当 ＥＴＦ 价格与基础资产价格发生偏离， 出现折

溢价时， 表明 ＥＴＦ 或基础资产处于错误定价状态，
而且套利者的套利能力是有限的， 错误定价无法被及

时消除致使 ＥＴＦ 折溢价持续存在。 Ｓｈｌｅｉｆｅｒ 和 Ｖｉｓｈｎｙ
（１９９７） ［１９］认为套利者在某些环境中并不一定能够完

成套利活动， 套利风险过大或交易摩擦会导致套利者

的套利活动中止或推迟， 致使 ＥＴＦ 折溢价长期存在。
Ｈｉｌｌｉａｒｄ （２０１４） ［２０］ 发现 ＥＴＦ 套利机制会因基础资产

流动性不足而受到影响， 基础资产的流动性越差，
ＥＴＦ 折溢价越大。 市场分割也是导致资产出现折溢价

的重要原因， 典型像跨境 ＥＴＦ 和 ＡＨ 股， 交易市场的

分割使相同现金流的资产在不同市场之间的价格偏离

更普遍、 更频繁、 更持久 （Ｅｎｇｌｅ 和 Ｓａｒｋａｒ， ２００６［２１］；
胡章宏和王晓坤， ２００８［２２］； Ａｃｋｅｒｔ 和 Ｔｉａｎ， ２０１０［２３］；
宋顺林等， ２０１５［２４］； 薛英杰等， ２０２０［９］）。

长期以来， 学者们将 ＥＴＦ 折溢价直接作为 ＥＴＦ
被错误定价的信号， 并认为可以从错误定价的修正中

获得超额收益。 Ｒｏｍｐｏｔｉｓ （２０１０） ［７］ 研究了 ＥＴＦ 折溢

价如何影响其未来收益， 结果表明 ＥＴＦ 收益与同期

溢价率正相关， 与滞后一期溢价率负相关， 说明 ＥＴＦ
折溢价可以预测 ＥＴＦ 未来收益。 Ｆｕｌｋｅｒｓｏｎ 等 （２０１３）［２５］

研究了债券 ＥＴＦ 折溢价的持续性， 发现折溢价可以

预测该交易日的盘后收益， 高溢价的 ＥＴＦ 伴随负的

隔夜收益， 而大幅折价的 ＥＴＦ 隔夜收益则为正。 Ｍａ
等 （２０１８） ［８］研究了纽交所上市的亚洲国家 ＥＴＦ， 发

现跨境 ＥＴＦ 折溢价是由于投资者对交易市场情绪过度

反应导致， 通过构建投资策略可以从价格修正中获得

超额收益。 然而， Ｂｒｏｗｎ 等 （２０２１） ［１０］ 发现 ＥＴＦ 溢价

率变化对未来 ＥＴＦ 收益并无显著的预测作用， 这对

ＥＴＦ 折溢价能否作为 ＥＴＦ 错误定价的信号提出质疑。
本文认为学者之间未得出一致结论的核心原因在

于 ＥＴＦ 折溢价同时捕获了 ＥＴＦ 和基础资产的错误定

价， 由于 ＥＴＦ 和基础资产的内在价值无法观测， 投

资者无法识别 ＥＴＦ 折溢价是 ＥＴＦ 错误定价还是基础

资产错误定价， 因此， 现有研究将折溢价视作 ＥＴＦ
层面出现了错误定价是不恰当的。 具体而言， 如果

ＥＴＦ 折溢价反映了 ＥＴＦ 层面的错误定价， 错误定价

修正将会表现为折溢价对未来 ＥＴＦ 收益有负向预测

作用。 如果 ＥＴＦ 折溢价反映了基础资产错误定价，
在自由套利的市场中， 套利活动会将基础资产的错误

定价传递到 ＥＴＦ， 使 ＥＴＦ 也处于错误定价状态， 此

时， ＥＴＦ 错误定价的修正将会表现为折溢价对未来

ＥＴＦ 收益有正向预测作用。 因此， 折溢价预测未来

ＥＴＦ 收益的方向取决于 ＥＴＦ 和基础资产错误定价的

相对程度大小， 如果 ＥＴＦ 折溢价更多反映了 ＥＴＦ 层

面的错误定价， ＥＴＦ 溢价率将对未来 ＥＴＦ 收益有负

向预测作用， 反之， 溢价率将对未来 ＥＴＦ 收益有正

向预测作用。
那么， ＥＴＦ 折溢价到底是更多反映了 ＥＴＦ 层面

的错误定价还是基础资产层面的错误定价？ Ｉｓｒａｅｌｉ 等

（２０１７） ［２６］认为噪声交易者处于信息劣势， 从事个股

交易面临的亏损概率较高， 为了避免亏损， 噪声交易

６４
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者会从基础资产迁移到 ＥＴＦ。 Ｂｅｎ⁃Ｄａｖｉｄ 等 （２０１８） ［２７］

发现， ＥＴＦ 交易费用低廉、 流动性高的特征有吸引

噪声交易者的特质， 通过申购赎回机制有可能将噪

声传递到基础资产， 扭曲基础资产的价格。 Ｂｏｘ 等

（２０２１） ［２８］研究了 ＥＴＦ 和基础资产的日内套利， 发现

ＥＴＦ 错误定价是通过报价调整消除， 而不是通过套利

者套利消除。 从这些研究结果来看， ＥＴＦ 错误定价的

概率可能大于基础资产错误定价的概率。
ＥＴＦ 作为一种金融创新产品在中国 Ａ 股市场发

展相对较晚， 国内关于 ＥＴＦ 的学术研究目前还比较

少。 王良等 （２０１９） ［２９］ 研究了融资融券交易对 ＥＴＦ
基金定价效率的影响， 发现融资融券可以降低 ＥＴＦ
价格对好、 坏消息反应速度的非对称性。 吴偎立和常

峰源 （２０２１） ［３０］研究了 Ａ 股市场中 ＥＴＦ 基金对成分

股流动性及流动性同步性的影响， 发现 ＥＴＦ 持股比

例上升提高了股票流动性， 但同时也导致股票流动性

的同步水平上升。 姜富伟等 （２０２２） ［３１］ 基于 ＥＴＦ 套

利视角研究了机构投资与金融稳定， 发现 ＥＴＦ 套利

可能会增加股票系统性尾部风险， 引起金融不稳定。
但这些研究主要集中在 ＥＴＦ 交易产生的经济后果上，
鲜有以错误定价的视角研究 ＥＴＦ 折溢价， 仅有薛英

杰等 （２０２０） ［９］ 研究了中国跨境 ＥＴＦ 折溢价与未来

ＥＴＦ 收益的关系， 发现中国跨境 ＥＴＦ 折溢价是投资

者受市场情绪影响过度反应的结果， 未来 ＥＴＦ 价格

有一个均值回归的过程。 因此， 本文直接从错误定价

的视角出发， 旨在回答 ＥＴＦ 折溢价更多是基础资产

层面的错误定价还是 ＥＴＦ 层面的错误定价以及其对

未来 ＥＴＦ 收益是否有预测性。
（二） 理论分析

为了清晰直观地刻画非信息冲击对 ＥＴＦ 和基础

资产定价的影响及 ＥＴＦ 套利扮演的作用， 本文参考

Ｂｒｏｗｎ 等 （２０２１） ［１０］证明 ＥＴＦ 申购赎回净额预测 ＥＴＦ
收益的理论模型， 在其模型的基础上考虑了套利限

制， 分析了套利限制条件下 ＥＴＦ 折溢价与其未来收

益的关系以及套利活动对基础资产定价的潜在影响。
１􀆰 模型基本假设。
根据 ＥＴＦ 受需求冲击、 价格偏离基本面、 套利

者执行套利和价格回归基本面 ４ 个过程， 本文建立一

个 ４ 期模型 （ ｔ∈｛０， １， ２， ３｝）。 在 ｔ ＝ ０ 期， ＥＴＦ
和基础资产的初始价格被设定。 到 ｔ ＝ １ 期， ＥＴＦ 和

基础资产受信息或噪声冲击出现相对错误定价。 在

ｔ＝ ２ 期， 套利者进入市场， 通过申购或赎回消除相对

错误定价， 使得 ＥＴＦ 和基础资产价格收敛。 由于投

资者的套利能力有限， ＥＴＦ 和基础资产价格无法完全

收敛。 到 ｔ ＝ ３ 期， 依靠市场力量， ＥＴＦ 和基础资产

价格逐步收敛于基本面价值。
用 Ｆ ｔ 表示每份 ＥＴＦ 潜在的基本面价值， 以说明

基本面信息冲击对 ＥＴＦ 和基础资产价格的影响。 本

文假设潜在的基本面价值 Ｆ ｔ 服从随机游走过程， 具

体如下：

Ｆ ｔ ＝Ｆ ｔ－１＋ωｔ （１）

其中， ωｔ 是 ｔ 时期的基本面信息， 服从均值为 ０、 方

差为 σ２
ω 的正态分布。

在每个时期 ｔ， 用 ｑｔ 表示 ＥＴＦ 份额数量； ｐｔ表示

每份 ＥＴＦ 价格； πｔ表示每份 ＥＴＦ 的基础资产价格，
即 ＥＴＦ 净值。 进一步， 我们可以将 ＥＴＦ 折溢价、 ＥＴＦ
错误定价、 基础资产错误定价表示如下：

ＥＴＦ 折溢价：

ψｔ ＝ ｐｔ－πｔ （２）

ＥＴＦ 错误定价：

φｔ ＝ ｐｔ－Ｆ ｔ （３）

基础资产错误定价：

αｔ ＝πｔ－Ｆ ｔ （４）

当 ＥＴＦ 折溢价 ψｔ 不等于 ０ 时， 违背了一价定律，
意味着出现了一个明显的无风险套利机会。 ＥＴＦ 投资

者可以通过一级市场申购 （赎回） ＥＴＦ 份额实现无

风险套利， 从而消除 ＥＴＦ 折溢价。
２􀆰 模型均衡求解。
在套利限制条件下， 套利者通过申购 （赎回）

ＥＴＦ 份额最大化套利收益①， 实现套利均衡后的 ＥＴＦ
折溢价、 ＥＴＦ 错误定价、 基础资产错误定价如下：

ＥＴＦ 折溢价：

ψ∗
２ ＝ ｐ∗

２ －π∗
２ ＝ １－ Ｎ

（Ｎ＋１）
æ

è
ç

ö

ø
÷ （εｅｔｆ

１ －εｎａｖ
１ ） （５）

ＥＴＦ 错误定价：

φ∗
２ ＝ ｐ∗

２ －Ｆ１ ＝εｅｔｆ
１ －η

Ｎ（εｅｔｆ
１ －εｎａｖ

１ ）
（Ｎ＋１）（λ＋η）

æ

è
ç

ö

ø
÷ （６）

７４
① 受篇幅限制， 文中未列出套利均衡求解过程， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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基础资产错误定价：

α∗
２ ＝π２－Ｆ１ ＝εｎａｖ

１ ＋λ
Ｎ（εｅｔｆ

１ －εｎａｖ
１ ）

（Ｎ＋１）（λ＋η）
æ

è
ç

ö

ø
÷ （７）

其中， Ｎ 为参与套利者的投资者数量， εｅｔｆ
１ 和 εｎａｖ

１ 分

别是非基本面因素对 ＥＴＦ 和基础资产价格的冲击， λ
和 η 分别是 ＥＴＦ 和基础资产价格对 ＥＴＦ 申购赎回份

额的敏感度。
在 η 和 λ 保持不变时， ＥＴＦ 折溢价、 ＥＴＦ 错误

定价和基础资产错误定价由参与套利的投资者数量和

非基本面因素冲击的大小决定。 具体来讲：
（１） 在套利限制保持不变， 即参与套利的投资

者数量 （Ｎ） 保持不变时， ＥＴＦ 折溢价取决于 ＥＴＦ 与

基础资产遭受非基本面因素冲击的相对大小。
（２） 在 ＥＴＦ 和基础资产非基本面因素冲击保持

不变时， 参与套利的投资者数量是 ＥＴＦ 折溢价的减

函数， 意味着 ＥＴＦ 折溢价随着参与套利的权威机构

投资者数量上升而下降， 即套利限制越小， ＥＴＦ 折溢

价越小。
（３） 投资者完成套利后， ＥＴＦ 和基础资产错误

定价分别可以表示为 ＥＴＦ 和基础资产非基本面因素

冲击的线性函数， 表明投资者的套利活动实现了 ＥＴＦ
和基础资产错误定价的相互传递。 当 λ＞０， η ＝ ０ 时，
ＥＴＦ 的错误定价 εｅｔｆ

１ 被传递到基础资产； 相反， 当 η＞
０， λ ＝ ０ 时， 基础资产错误定价 εｎａｖ

１ 被传递到 ＥＴＦ；
当 λ＞０， η＞０ 时， ＥＴＦ 和基础资产错误定价相互传

递。 因此， 投资者进行套利并没有消除错误定价， 只

是将 ＥＴＦ 和基础资产的错误定价重新分配。
３􀆰 折溢价与 ＥＴＦ 错误定价修正方向。
由于资产内在价值无法观测， 套利均衡后， 投资

者无法根据 ＥＴＦ 折溢价判断 ＥＴＦ 和基础资产错误定

价的修正方向， 所以也无法构造有效的投资策略来修

正错误定价。 为了帮助投资者构建有效投资策略以消

除市场误定价， 需要对 ＥＴＦ 折溢价与 ＥＴＦ 错误定价

的关系进一步分析。 由于 ＥＴＦ 错误定价为 φ∗
２ ， 投资

者完成错误定价修正可以获得的收益为－φ∗
２ 。 因此，

本文通过 ＥＴＦ 折溢价与错误定价修正收益回归系数

的符号就可以判断 ＥＴＦ 错误定价修正的方向。 为了

使模 型 的 解 释 更 加 直 观， 本 文 采 用 Ｂｒｏｗｎ 等

（２０２１） ［１０］模型中 ＥＴＦ 非基本面因素 εｅｔｆ
１ 和基础资产

非基本面因素 εｎａｖ
１ 的相关系数为 １ 且 σｅ≠σｎ 的假设，

即 Ｃｏｖ（εｅｔｆ
１ ， εｎａｖ

１ ）＝ σｅσｎ， 并令
Ｎ

Ｎ＋１
＝ θ， 便可得到套

利均衡条件下 ＥＴＦ 错误定价修正收益对 ＥＴＦ 折溢价

回归的系数， 具体如下：

ρｅｔｆ ＝
Ｃｏｖ（－φ∗

２ ，ψ∗
２ ）

Ｖａｒ（ψ∗
２ ）

＝
（σｎ－σｅ）｛［λ＋（１－θ）η］σｅ＋θησｎ｝
（λ＋η）（１－θ）Ｖａｒ［（εｅｔｆ

１ －εｎａｖ
１ ）］

（８）

其中， ρｅｔｆ为 ＥＴＦ 错误定价修正收益与 ＥＴＦ 折溢价的

回归系数； σｅ 和 σｎ 分别为 εｅｔｆ
１ 和 εｎａｖ

１ 的标准差， 标

准差越大意味着错误定价越严重。
由于 ［λ＋（１－θ）η］σｅ＋θησｎ＞０， 所以， ＥＴＦ 折溢

价与 ＥＴＦ 错误定价修正收益回归系数的符号取决于

ＥＴＦ 和基础资产错误定价程度的相对大小。 当 ＥＴＦ
错误定价程度大于基础资产时， 即 σｎ－σｅ＜０， ＥＴＦ 折

溢价与 ＥＴＦ 错误定价修正收益的回归系数为负； 反

之， 当 ＥＴＦ 错误定价程度小于基础资产时， 即 σｎ－σｅ

＞０， ＥＴＦ 折溢价与 ＥＴＦ 错误定价修正收益的回归系

数为正。

三、 数据样本与 ＥＴＦ 错误定价识别

（一） 数据来源

中国市场 ＥＴＦ 发展相对较晚， ２０１０ 年前股票型

ＥＴＦ 数量不足 １０ 只， ２０１０ 年之后， ＥＴＦ 数量和规

模才迅速扩张， 到 ２０１４ 年年末， 股票型 ＥＴＦ 数量

达到 ９１ 只。 为保证实证结果的稳健性， 本文选择

以 ２０１４—２０２１ 年间中国 Ａ 股上市的股票型 ＥＴＦ 为

研究样本， 相关数据均来自国泰安数据库 （ ＣＳ⁃
ＭＡＲ）， 主要包括 ＥＴＦ 交易行情数据、 净值数据和

其成分股特征数据。 鉴于可用于研究的样本时间较

短， 本文选择周度频率的数据进行相关实证分析，
同时考虑到基金规模和流动性对研究结果的影响，
我们按照 ＥＴＦ 规模和换手率的十分位数剔除了市值

小于 １􀆰 ５ 亿、 换手率低于 ０􀆰 ５％以及上市时间不足

一年的样本。
（二） 关键变量

１􀆰 ＥＴＦ 收益。
ＥＴＦ 收益反映了每周 ＥＴＦ 价格变化比率， 是 ｔ 周

ＥＴＦ 收盘价与 ｔ－１ 周 ＥＴＦ 收盘价之差除以 ｔ－１ 周 ＥＴＦ
收盘价， 具体如下：

ＲＥＴｉｔ ＝
Ｃｌｏｓｅｉ，ｔ－Ｃｌｏｓｅｉ，ｔ－１

Ｃｌｏｓｅｉ，ｔ－１
（９）

其中， ＲＥＴｉｔ 是第 ｉ 只 ＥＴＦ 在 ｔ 周的收益， Ｃｌｏｓｅｉｔ 是
８４
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ＥＴＦ 在 ｔ 周的收盘价。
２􀆰 ＥＴＦ 折溢价。
ＥＴＦ 折溢价反映了 ＥＴＦ 价格偏离基础资产价格

（即净值） 的程度， 为了使不同 ＥＴＦ 折溢价具有可比

性， 我们采用 ＥＴＦ 溢价率来度量 ＥＴＦ 折溢价程度，
具体如下：

Ｐｒｅｍｉｕｍｉｔ ＝
Ｃｌｏｓｅｉｔ－ＮＡＶｉｔ

ＮＡＶｉｔ
（１０）

其中， Ｐｒｅｍｉｕｍｉｔ是第 ｉ 只 ＥＴＦ 在 ｔ 周末的溢价率， Ｃｌｏｓｅｉｔ
是 ＥＴＦ 在 ｔ 周的收盘价， ＮＡＶｉｔ是 ＥＴＦ 在 ｔ 周的净值。

为了完成实证分析， 本文也构建了其他 ＥＴＦ 相

关的指标， 包括 ＥＴＦ 规模、 成交额、 换手率、 动量

效应以及 ＥＴＦ 年龄。 具体变量定义如表 １ 所示。
表 ２ 报告了主要变量的描述性统计结果。 ＥＴＦ 每

周收益率均值为 ０􀆰 ０１， 中位数为 ０􀆰 ０１， 偏度是

０􀆰 ２４， 峰度是 ３􀆰 ７７， 中位数与均值比较接近， 峰度

较高， 表明 ＥＴＦ 收益接近正太分布， 分布特征呈高

峰肥尾形态。 ＥＴＦ 折溢价的均值为－０􀆰 ０３％， 中位数

为－ ０􀆰 ０４％， 偏度为 １７􀆰 ６１， 峰度为 ６７７􀆰 ２１， 说明

ＥＴＦ 折溢价为左偏分布， ＥＴＦ 出现溢价的概率高于折

价的概率。 此外， ＥＴＦ 规模的均值为 ３９􀆰 １１， 中位数

仅为 ７􀆰 ０９， 标准差为 ８３􀆰 １１， 偏度为 ３􀆰 ４１， 这意味着

ＥＴＦ 规模的分布偏右， 大多数 ＥＴＦ 规模较小。

表 １ 变量定义

变量名称 变量符号 变量定义

ＥＴＦ 收益 ＲＥＴ 周度 ＥＴＦ 收益率

ＥＴＦ 折溢价 Ｐｒｅｍｉｕｍ ＥＴＦ 收盘价与净值之比减 １

ＥＴＦ 规模 Ｓｉｚｅ ＥＴＦ 市值取自然对数

成交额 Ａｍｏｕｎｔ 周度 ＥＴＦ 交易金额取自然对数

换手率 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ ＥＴＦ 过去一周平均换手率

动量效应 Ｍｏｍ ＥＴＦ 过去 １０ 周累积收益

ＥＴＦ 年龄 Ａｇｅ ＥＴＦ 成立年限

表 ２ 变量描述性统计

样本量 均值 标准差 中位数 最大值 最小值 偏度 峰度

ＲＥＴ １６ ８８３ ０􀆰 ０１ ０􀆰 ０４ ０􀆰 ０１ ０􀆰 ３９ －０􀆰 ２２ ０􀆰 ２４ ３􀆰 ７７

Ｐｒｅｍｉｕｍ （％） １６ ８８３ －０􀆰 ０３ １􀆰 ００ －０􀆰 ０４ ５􀆰 ００ －６􀆰 ００ １ ７６１􀆰 ００ ６７ ７２１􀆰 ００

Ｓｉｚｅ １６ ８８３ ３９􀆰 １１ ８３􀆰 １１ ７􀆰 ０９ ６２４􀆰 ４４ １􀆰 ００ ３􀆰 ４１ １２􀆰 ２１

Ａｍｏｕｎｔ １６ ８８３ ７􀆰 ４１ ２４􀆰 ９６ ０􀆰 ８５ ８４１􀆰 ０１ ０􀆰 ０１ １０􀆰 ４０ ２００􀆰 ２８

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ １６ ８８３ ０􀆰 ２１ ０􀆰 ４３ ０􀆰 １１ ２１􀆰 ３４ ０􀆰 ０００ ５ １４􀆰 １６ ４５８􀆰 ３６

Ｍｏｍ １４ ００８ ０􀆰 ０３ ０􀆰 １２ ０􀆰 ０２ ０􀆰 ６５ －０􀆰 ５１ ０􀆰 １８ １􀆰 ３０

Ａｇｅ １６ ８８３ ３􀆰 ６２ ３􀆰 ５２ ２􀆰 ３０ １６􀆰 １１ ０􀆰 ０１ １􀆰 ０６ ０􀆰 ４４

（三） ＥＴＦ 错误定价程度识别策略

为了检验 ＥＴＦ 折溢价更多反映了 ＥＴＦ 错误定价

还是基础资产错误定价， 我们需要在折溢价条件下识

别 ＥＴＦ 和基础资产错误定价程度的大小。 从理论上

来讲， 导致资产错误定价的原因有两种： 一是投资者

对信息反应不足或反应过度， 二是交易噪声冲击资产

价格。 当 ＥＴＦ 和基础资产对信息或噪声反映不一致

时， 就会出现折溢价现象， 根据贝叶斯学习法则， 投

资者只需从历史信息中推断折溢价条件下 ＥＴＦ 和基

础资产错误定价的原因就可以判断 ＥＴＦ 折溢价究竟

更多反映了 ＥＴＦ 错误定价还是基础资产错误定价。
本文基于 ＥＴＦ 折溢价条件下 ＥＴＦ 和基础资产价

格分别遭受信息和噪声冲击后的价格变化形态来识别

ＥＴＦ 和基础资产错误定价的原因， 进而估计 ＥＴＦ 和

基础资产错误定价的概率。 下面以 ＥＴＦ 溢价条件下

噪声或信息冲击 ＥＴＦ 和基础资产为例， 说明 ＥＴＦ 和

基础资产错误定价程度的识别策略， 具体如下：
情形 １： ＥＴＦ 遭受正向噪声冲击。 如图 １ 矩阵第

１ 行第 １ 列所示， 在 ｔ＝ ０ 时期， ＥＴＦ 价格与基础资产

价格保持一致， 并等于基本面价值。 在 ｔ ＝ １ 时期，
ＥＴＦ 遭受正向噪声冲击， 价格向上移动。 在该冲击下

基础资产价格也会向上移动。 由于 ＥＴＦ 错误定价程

度大于基础资产， 出现 ＥＴＦ 溢价。 在 ｔ ＝ ２ 时期， 套

利者进入市场， 买入一篮子基础资产并以净值申购

ＥＴＦ 份额， 然后在二级市场卖出， 这一行为使得 ＥＴＦ
二级市场价格下降， 基础资产价格上升。 但由于套利

限制的存在， 套利者这一时期内并不能完全消除相对

价差， ＥＴＦ 仍然处于溢价状态。 在 ｔ ＝ ３ 时期， 依靠

市场力量消除这一噪声冲击， 使 ＥＴＦ 和基础资产价

格均向下移动， 最终回归均衡状态。 在实际中， 由于

９４
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ｔ＝ １ 时期和 ｔ ＝ ２ 时期的时间间隔并不明显 （溢价出

现会立即引起套利行为）， 因此， 我们实际观测到的

是从 ｔ ＝ ０ 到 ｔ ＝ ２ 时期末， ＥＴＦ 的收益率为正。 而从

ｔ＝ ２到 ｔ＝ ３ 时期末， 由于价格向均衡状态回归， 我们

可以观察到 ＥＴＦ 的收益为负。 那么， 我们就可以根

据 ｔ＝ ２ 时期和 ｔ ＝ ３ 时期 ＥＴＦ 收益的符号将矩阵第一

行第一列的 ＥＴＦ 价格的动态变化情形识别为正向噪

声冲击 ＥＴＦ。
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图 １　 ＥＴＦ 溢价条件下价格对冲击的反应

情形 ２： 基础资产遭受负向噪声冲击。 如图 １ 矩

阵第 １ 行第 ２ 列所示， 在 ｔ＝ ０ 时期， ＥＴＦ 价格与基础

资产价格保持一致， 并等于基本面价值。 在 ｔ ＝ １ 时

期， 基础资产遭受负向噪声冲击， 价格向下移动， 在

该冲击下 ＥＴＦ 价格也会向下移动。 由于基础资产错

误定价程度大于 ＥＴＦ， 出现 ＥＴＦ 溢价。 在 ｔ ＝ ２ 时期，
套利者进入市场， 买入一篮子基础资产并以净值申购

ＥＴＦ 份额， 然后在二级市场卖出， 这一行为使得 ＥＴＦ
二级市场价格下降， 基础资产价格上升。 但由于套利

限制的存在， 套利者这一时期内并不能完全消除相对

价差， ＥＴＦ 仍然处于溢价状态。 在 ｔ ＝ ３ 时期， 依靠

市场力量消除这一噪声冲击， 使 ＥＴＦ 和基础资产价

格均向上移动， 最终回归均衡状态。 类似情形 １， 我

们实际可以观测到的是从 ｔ ＝ ０ 到 ｔ ＝ ２ 时期末， ＥＴＦ
的收益率为负。 而从 ｔ＝ ２ 到 ｔ＝ ３ 时期末， ＥＴＦ 的收益

为正。 我们就可以根据 ｔ ＝ ２ 时期和 ｔ ＝ ３ 时期 ＥＴＦ 收

益的符号将矩阵第一行第二列的 ＥＴＦ 价格的动态变

化情形识别为负向噪声冲击基础资产。
情形 ３： 基础资产对正向信息反应不足 （正向信

息冲击 ＥＴＦ）。 如图 １ 矩阵第 ２ 行第 １ 列所示， 在 ｔ ＝
０ 时期， ＥＴＦ 价格与基础资产价格保持一致， 并等于

基本面价值。 在 ｔ ＝ １ 时期， ＥＴＦ 遭受正向信息冲击

价格向上移动， 此时由于基础资产对该信息反应不足

导致 ＥＴＦ 出现溢价。 在 ｔ＝ ２ 时期， 套利者进入市场，

买入一篮子基础资产并以净值申购 ＥＴＦ 份额， 然后

在二级市场卖出， 这一行为使得 ＥＴＦ 二级市场价格

下降， 基础资产价格上升。 在 ｔ ＝ ３ 时期， 依靠市场

力量， ＥＴＦ 和基础资产价格均向上移动回归均衡状

态。 在实际中， 由于 ｔ ＝ １ 时期和 ｔ ＝ ２ 时期的时间间

隔并不明显 （溢价出现会立即引起套利行为）， 因

此， 我们实际可以观测到的是从 ｔ ＝ ０ 到 ｔ ＝ ２ 时期末，
ＥＴＦ 收益率为正。 从 ｔ ＝ ２ 到 ｔ ＝ ３ 时期末， 由于价格

向均衡状态回归， 我们可以观察到 ＥＴＦ 的收益率也

为正， 那么， 我们就可以根据 ｔ ＝ ２ 时期和 ｔ ＝ ３ 时期

ＥＴＦ 收益的符号将矩阵第二行第一列识别为正向信息

冲击 ＥＴＦ。
情形 ４： ＥＴＦ 对负向信息反应不足 （负向信息冲

击基础资产）。 与情形 ３ 类似， ＥＴＦ 对信息反应不足

会导致 ＥＴＦ 出现折溢价， 我们同样根据 ｔ ＝ ２ 时期和

ｔ＝ ３时期 ＥＴＦ 收益的符号就可以将矩阵第 ２ 行第 ２ 列

识别为负向信息冲击基础资产。
图 ２ 则描述了 ＥＴＦ 折价条件下， ＥＴＦ 和基础资

产价格对信息或噪声冲击的反应， 同样会出现四种情

形。 但在 ＥＴＦ 折价条件下， ＥＴＦ 在 ｔ ＝ １ 时期遭受到

冲击的方向与 ＥＴＦ 溢价条件下遭受到冲击的方向相

反， 因此， ｔ＝ ３ 时期的价格回归均衡状态的方向也与

ＥＴＦ 溢价条件下回归均衡的方向相反。
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图 ２　 ＥＴＦ 折价条件下价格对冲击的反应

在以上四种情形中， 噪声冲击 ＥＴＦ 和 ＥＴＦ 对信

息反应不足意味着 ＥＴＦ 错误定价程度大于基础资产；
噪声冲击基础资产和基础资产对信息反应不足则意味

着基础资产错误定价程度大于 ＥＴＦ。 因此， 本文通过

折溢价出现后 ＥＴＦ 和基础资产的价格形态来识别其

遭受的冲击类型， 进而判断折溢价更多反映了 ＥＴＦ
错误定价还是基础资产错误定价。 然后统计历史数据

中四种错误定价情形出现的频率， 分别估计 ＥＴＦ 和

０５
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基础资产错误定价程度大小的条件概率。 具体而言，
假设 ＥＴＦ 折溢价条件下噪声冲击 ＥＴＦ 和 ＥＴＦ 对信息

反应不足两种情形出现的频数分别为 Ｆ１１和 Ｆ２２， 噪声

冲击基础资产和基础资产对信息反应不足的频数分别

为 Ｆ１２和 Ｆ２１， 则 ＥＴＦ 和基础资产错误定价程度相对

大小的条件概率可以表示为：

Ｐ（Ｍｉｓｐｒｉｃｅｅｔｆ ｜Ｐｒｅｍｉｕｍ）＝
Ｆ１１＋Ｆ２２

Ｆ１１＋Ｆ１２＋Ｆ２１＋Ｆ２２
（１１）

Ｐ（Ｍｉｓｐｒｉｃｅｎａｖ ｜Ｐｒｅｍｉｕｍ）＝
Ｆ１２＋Ｆ２１

Ｆ１１＋Ｆ１２＋Ｆ２１＋Ｆ２２
（１２）

如果 Ｐ （Ｍｉｓｐｒｉｃｅｅｔｆ ｜ Ｐｒｅｍｉｕｍ ） ＜ Ｐ （ Ｍｉｓｐｒｉｃｅｎａｖ ｜
Ｐｒｅｍｉｕｍ）， 表明 ＥＴＦ 的错误定价程度大于基础资产

的条件概率小于基础资产错误定价程度大于 ＥＴＦ 的

条件概率， 意味着 ＥＴＦ 折溢价更多反映了基础资产

层面的错误定价； 相反， Ｐ （Ｍｉｓｐｒｉｃｅｅｔｆ ｜ Ｐｒｅｍｉｕｍ） ＞
Ｐ（Ｍｉｓｐｒｉｃｅｎａｖ ｜Ｐｒｅｍｉｕｍ）， 则意味着 ＥＴＦ 折溢价更多反

映了 ＥＴＦ 层面的错误定价。

表 ３ ＥＴＦ 与基础资产错误定价程度分析

Ｐａｎｅｌ Ａ： ＥＴＦ 折溢价遭受冲击的来源分析

冲击来源
冲击当

周收益

冲击修

正收益

冲击

次数

冲击次

数占比

折价组

信息冲击基础资产 　 ０􀆰 ０１８ 　 ０􀆰 ０５４ ３０４ ０􀆰 ２７９

噪声冲击基础资产 ０􀆰 ０１９ －０􀆰 ０３８ ２９７ ０􀆰 ２７２

信息冲击 ＥＴＦ －０􀆰 ０１３ －０􀆰 ０３８ ２１４ ０􀆰 １９６

噪声冲击 ＥＴＦ －０􀆰 ０１４ ０􀆰 ０４６ ２７６ ０􀆰 ２５３

溢价组

信息冲击基础资产 －０􀆰 ０２０ －０􀆰 ０５１ ３１６ ０􀆰 ２９３

噪声冲击基础资产 －０􀆰 ０１８ ０􀆰 ０５１ ２８０ ０􀆰 ２６０

信息冲击 ＥＴＦ ０􀆰 ０１９ ０􀆰 ０４５ ２０８ ０􀆰 １９３

噪声冲击 ＥＴＦ ０􀆰 ０２４ －０􀆰 ０５０ ２７４ ０􀆰 ２５４

Ｐａｎｅｌ Ｂ： 错误定价程度分析

折价组 溢价组

ＥＴＦ 基础资产 ＥＴＦ 基础资产

信息冲击 ０􀆰 １９６ ０􀆰 ２７９ ０􀆰 １９３ ０􀆰 ２９３

噪声冲击 ０􀆰 ２５３ ０􀆰 ２７２ ０􀆰 ２５４ ０􀆰 ２６０

信噪比 ０􀆰 ７７５ １􀆰 ０２６ ０􀆰 ７６０ １􀆰 １２７

错误定价概率 ５３􀆰 ２％ ４６􀆰 ８％ ５４􀆰 ７％ ４５􀆰 ３％

表 ３ 报告了 ＥＴＦ 与基础资产错误定价程度大小

的分析结果。 Ｐａｎｅｌ Ａ 统计了 ＥＴＦ 折溢价条件下噪声

和信息分别冲击基础资产和 ＥＴＦ 的次数及占比。 在

ＥＴＦ 折价组， 样本期内信息冲击基础资产 ３０４ 次， 冲

击次数占比为 ２７􀆰 ９％； 噪声冲击基础资产 ２９７ 次， 冲

击次数占比为 ２７􀆰 ２％； 信息冲击 ＥＴＦ 为 ２１４ 次， 冲

击次数占比为 １９􀆰 ６％； 噪声冲击 ＥＴＦ 共 ２７６ 次， 冲

击次数占比为 ２５􀆰 ３％。 从冲击次数占比来看， 基础

资产遭受信息冲击的比例与噪声冲击比例相当， 而

ＥＴＦ 遭受信息冲击的比例仅为 １９􀆰 ６％， 明显低于噪声

冲击的比例， 表明 ＥＴＦ 非常受噪声交易者青睐， 噪

声交易者更倾向于参与 ＥＴＦ 交易。 ＥＴＦ 溢价组的结论

与折价组类似， 噪声冲击 ＥＴＦ 的频率为 ２５􀆰 ４％， 远

远高于信息冲击 ＥＴＦ 的频率 １９􀆰 ３％， 而噪声冲击基

础资产的频率为 ２６􀆰 ０％， 略低于信息冲击基础资产

的频率， 说明基础资产并不存在严重的错误定价。
Ｐａｎｅｌ Ｂ 报告了 ＥＴＦ 折溢价条件下 ＥＴＦ 和基础资

产的信噪比 （信息冲击占比 ／噪声冲击占比） 及其错

误定价程度相对大小的条件概率。 例如， ＥＴＦ 出现折

价时， ＥＴＦ 的信噪比为 ０􀆰 ７７５， 其错误定价程度大于

基础资产的条件概率为 ５３􀆰 ２％， 而基础资产的信噪

比为 １􀆰 ０２６， 其错误定价程度大于 ＥＴＦ 的条件概率为

４６􀆰 ８％； ＥＴＦ 出现溢价时， ＥＴＦ 的信噪比为 ０􀆰 ７６０，
其错误定价大于基础资产的条件概率为 ５４􀆰 ７％， 而

基础资产的信噪比为 １􀆰 １２７， 其错误定价大于 ＥＴＦ 的

条件概率为 ４５􀆰 ３％。 无论 ＥＴＦ 出现折价还是溢价，
ＥＴＦ 的信噪比都低于基础资产， ＥＴＦ 错误定价程度大

于基础资产的概率明显高于基础资产错误定价程度大

于 ＥＴＦ 的概率。
以上结果表明， ＥＴＦ 折溢价更多地反映了 ＥＴＦ

层面的错误定价。 自然地， 我们可以得到如下推论：
ＥＴＦ 当期折溢价可以作为 ＥＴＦ 错误定价的信号来预

测其未来期的收益率， ＥＴＦ 当期溢价越高意味着 ＥＴＦ
高估的程度越严重， 其未来获得的收益会越低； 相

反， ＥＴＦ 当期折价越高意味着 ＥＴＦ 低估的程度越严

重， 其未来获得的收益会越高。

四、 基于 ＥＴＦ 折溢价的收益可预测性检验

（一） 投资组合结果分析

我们已经证实 ＥＴＦ 折溢价更多地反映了 ＥＴＦ 层

面的错误定价， 并得到 ＥＴＦ 折溢价对未来 ＥＴＦ 收益

有负向预测作用的推论。 为了验证这一推论， 我们采

用实证资产定价研究中常用的投资组合分析法检验折

溢价对 ＥＴＦ 未来收益的可预测性。 具体而言， 在样

本期内的每个星期一， 将所有 ＥＴＦ 按照 ｔ－１ 周对应

的 ＥＴＦ 溢价率 （Ｐｒｅｍｉｕｍ） 从小到大进行排序， 并按

１５
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照 １０％、 ２０％、 ３０％、 ……、 ８０％和 ９０％分位数分成

１０ 组， 形成 １０ 个多头 ＥＴＦ 组合， 计算各个组合平均

收益率。 同时， 通过做多 ＥＴＦ 折溢价最高的组合

（Ｈｉｇｈ）， 做空 ＥＴＦ 折溢价最低的组合 （Ｌｏｗ）， 可以

形成多空对冲组合 （Ｈ－Ｌ）。
表 ４ 报告了基于 ＥＴＦ 溢价率构造的投资组合原

始收益， 经 ＣＡＰＭ （Ｓｈａｒｐｅ， １９６４［３２］ ）、 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ
三因子 （Ｆａｍａ 和 Ｆｒｅｎｃｈ， １９９３［３３］ ）、 Ｃａｒｈａｒｔ 四因子

（Ｃａｒｈａｒｔ， １９９７［３４］） 以及 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子 （Ｆａｍａ
和 Ｆｒｅｎｃｈ， ２０１５［３５］ ） 模型调整收益。 无论原始组合

收益还是经风险因子调整收益， 均随着 ＥＴＦ 溢价率

上升而单调递减， 说明 ＥＴＦ 溢价率对未来 ＥＴＦ 收益

有显著的负向预测作用。 而且多空对冲组合 （Ｈ－Ｌ）
可获得 － ０􀆰 ９４％ 的原始收益， 对应的 ｔ 统计量为

－６􀆰 ２９， 在 １％的置信水平上显著， 意味着投资者可

以通过多空对冲组合在规避系统风险的情况下每周获

得 ０􀆰 ９４％的收益。 经 ＣＡＰＭ、 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子、
Ｃａｒｈａｒｔ 四因子以及 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子模型调整后，
多空对冲组合超额收益仍然显著， 表明现有风险因子

无法完全解释 ＥＴＦ 溢价率对未来 ＥＴＦ 收益的预测，
该预测性可能反映了投资者非理性行为导致的错误

定价。

表 ４ 基于 ＥＴＦ 折溢价的收益可预测性： 投资组合分析

Ｐｒｅｍｉｕｍ Ｒａｗ Ｒｅｔｕｒｎ Ａｌｐｈａ＿Ｃ Ａｌｐｈａ＿Ｆ３ Ａｌｐｈａ＿Ｆ４ Ａｌｐｈａ＿Ｆ５

Ｌｏｗ －０􀆰 ８９
０􀆰 ９９∗∗∗

（３􀆰 ５３）
０􀆰 ６５∗∗∗

（６􀆰 ６５）
０􀆰 ６２∗∗∗

（７􀆰 ３６）
０􀆰 ６３∗∗∗

（７􀆰 ４４）
０􀆰 ６３∗∗∗

（７􀆰 ３８）

２ －０􀆰 ４１
０􀆰 ６１∗∗

（２􀆰 １６）
０􀆰 ２７∗∗

（２􀆰 ７４）
０􀆰 ２４∗∗

（２􀆰 ８４）
０􀆰 ２５∗∗

（２􀆰 ９０）
０􀆰 ２６∗∗

（２􀆰 ９９）

３ －０􀆰 ２６
０􀆰 ６４∗∗

（２􀆰 ３２）
０􀆰 ３０∗∗∗

（３􀆰 ４６）
０􀆰 ２８∗∗∗

（３􀆰 ５６）
０􀆰 ２９∗∗∗

（３􀆰 ７３）
０􀆰 ３０∗∗∗

（３􀆰 ７７）

４ －０􀆰 １６
０􀆰 ５７∗∗

（２􀆰 １０）
０􀆰 ２４∗∗

（２􀆰 ９７）
０􀆰 ２３∗∗

（３􀆰 ０８）
０􀆰 ２３∗∗

（３􀆰 ０９）
０􀆰 ２３∗∗

（３􀆰 ００）

５ －０􀆰 ０９１
０􀆰 ４１

（１􀆰 ５３）
０􀆰 ０８１
（１􀆰 ２１）

０􀆰 ０７４
（１􀆰 ２０）

０􀆰 ０７４
（１􀆰 ２０）

０􀆰 ０６７
（１􀆰 １０）

６ －０􀆰 ０２８
０􀆰 ４７∗

（１􀆰 ６８）
０􀆰 １３∗

（１􀆰 ７１）
０􀆰 １３∗

（１􀆰 ７２）
０􀆰 １３∗

（１􀆰 ７６）
０􀆰 １４∗

（１􀆰 ８６）

７ ０􀆰 ０３２
０􀆰 ４２

（１􀆰 ５１）
０􀆰 ０８３
（１􀆰 １０）

０􀆰 ０７８
（１􀆰 １０）

０􀆰 ０７９
（１􀆰 １２）

０􀆰 ０９１
（１􀆰 ３１）

８ ０􀆰 １１
０􀆰 ３６

（１􀆰 ２７）
０􀆰 ０１８
（０􀆰 １９）

０􀆰 ０１８
（０􀆰 １９）

０􀆰 ０２１
（０􀆰 ２３）

０􀆰 ０２８
（０􀆰 ３０）

９ ０􀆰 ２１
０􀆰 ４０

（１􀆰 ４３）
０􀆰 ０６２
（０􀆰 ７４）

０􀆰 ０５１
（０􀆰 ６３）

０􀆰 ０５２
（０􀆰 ６４）

０􀆰 ０６
（０􀆰 ７３）

Ｈｉｇｈ ０􀆰 ６３
０􀆰 ０４８
（０􀆰 １６）

－０􀆰 ３０∗∗

（－２􀆰 ４４）
－０􀆰 ３０∗∗

（－２􀆰 ４５）
－０􀆰 ３０∗∗

（－２􀆰 ４７）
－０􀆰 ３０∗∗

（－２􀆰 ４５）

Ｈ－Ｌ
－０􀆰 ９４∗∗∗

（－６􀆰 ２９）
－０􀆰 ９６∗∗∗

（－６􀆰 ３３）
－０􀆰 ９３∗∗∗

（－６􀆰 ５５）
－０􀆰 ９３∗∗∗

（－６􀆰 ６６）
－０􀆰 ９３∗∗∗

（－６􀆰 ６０）

　 　 注： 括号内为对应回归系数的 ｔ 统计量。 其中∗∗∗、 ∗∗和∗分别代表系数 １％、 ５％和 １０％的显著性水平。 下同。

（二） Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 回归

为了控制基金特征对 ＥＴＦ 折溢价预测未来 ＥＴＦ
收益的影响， 我们继续采用实证资产定价研究中经典

的 Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 横 截 面 回 归 （ Ｆａｍａ 和 Ｍａｃｂｅｔｈ，
１９７３［３６］） 检验 ＥＴＦ 折溢价对未来 ＥＴＦ 收益的预测

性。 具体地， 以 ｔ 周的 ＥＴＦ 收益 （ＲＥＴｔ） 为被解释

变量， ｔ－１ 周的 ＥＴＦ 溢价率 （Ｐｒｅｍｉｕｍｔ－１） 为核心解

释变量， 构建模型如下：

ＲＥＴｉ，ｔ ＝μ＋γｔＰｒｅｍｉｕｍｉ，ｔ－１＋ϕｔＣｏｎｔｒｏｌｔ－１＋εｉ，ｔ （１３）

其中， Ｃｏｎｔｒｏｌｔ－１为控制变量， 主要包括 ＥＴＦ 规模、 成

交量、 换手率、 滞后 ２ 期折溢价、 基金动量和成立

年限。
表 ５ 报告了 Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 回归的结果。 为了避

免控制变量之间相关性对研究结果的影响， 本文分别

将控制变量逐步加入回归模型进行实证分析。 列

（１） 为仅考虑了 ＥＴＦ 溢价率与未来 １ 周收益的单变

量回归。 溢价率 （Ｐｒｅｍｉｕｍ） 的回归系数为－０􀆰 ６２ （ ｔ
统计量为－９􀆰 ８２）， 在 １％的置信水平上显著为负， 与

投资组合分析的结论一致， ＥＴＦ 溢价率可以负向预测

２５
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未来 ＥＴＦ 收益。 列 （２） 将 ＥＴＦ 规模作为控制变量加

入回 归 方 程， Ｐｒｅｍｉｕｍｔ－１ 的 回 归 系 数 仍 然 为 负

（－０􀆰 ６２）， 且在 １％的置信水平上显著。 列 （３） 至列

（７） 分别加入 ＥＴＦ 的成交量、 换手率、 持股动量、
滞后两期 ＥＴＦ 折溢价和 ＥＴＦ 成立年限， Ｐｒｅｍｉｕｍｔ－１系

数的符号和显著性均为没有明显的变化。 综上所述，
控制所有 ＥＴＦ 特征后， ＥＴＦ 溢价率对未来 ＥＴＦ 收益

的 Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 回归系数仍然显著为负， 表明 ＥＴＦ
折溢价对未来 ＥＴＦ 收益的预测性并不受 ＥＴＦ 特征

影响。

表 ５ 基于 ＥＴＦ 折溢价的收益可预测性： Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 回归

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

Ｐｒｅｍｉｕｍｔ－１
－０􀆰 ６２∗∗∗

（－９􀆰 ８２）
－０􀆰 ６２∗∗∗

（－９􀆰 ９２）
－０􀆰 ７２∗∗∗

（－１１􀆰 ６５）
－０􀆰 ７１∗∗∗

（－１１􀆰 ５０）
－０􀆰 ７２∗∗∗

（－１２􀆰 ０９）
－０􀆰 ７３∗∗∗

（－１１􀆰 ６１）
－０􀆰 ７２∗∗∗

（－１１􀆰 ５１）

控制变量 ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０􀆰 ００５∗

（１􀆰 ６７）
０􀆰 ００９∗∗

（２􀆰 ４８）
０􀆰 ０１３∗∗∗

（３􀆰 ４０）
０􀆰 ００６
（１􀆰 ３５）

０􀆰 ００４
（１􀆰 ０７）

０􀆰 ００４
（１􀆰 ０１）

０􀆰 ００５
（１􀆰 ４２）

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １６ ８８３ １６ ８８３ １６ ８８３ １６ ８８３ １６ ８８１ １６ ８８１ １６ ８８１

Ｒ２ ０􀆰 ６９６ ０􀆰 ７０１ ０􀆰 ７１２ ０􀆰 ７２０ ０􀆰 ７４８ ０􀆰 ７５３ ０􀆰 ７５７

　 　 总之， 投资组合和 Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 回归结果都表

明 ＥＴＦ 溢价率对未来 ＥＴＦ 收益有显著的预测性， 随

着 ＥＴＦ 溢价率上升， 未来 ＥＴＦ 收益将会下降， 并且

这种预测性不是由已知风险因子和 ＥＴＦ 特征所驱动。
（三） ＥＴＦ 折溢价对 ＥＴＦ 收益预测的持续性分析

前文已经证明 ＥＴＦ 折溢价更多反映了 ＥＴＦ 错误

定价， 并且 ＥＴＦ 溢价率对未来一周 ＥＴＦ 收益有显著

的预测性， 说明错误定价已在逐步修正中， 那么， 在

ＥＴＦ 错误定价出现后， 未来一周是否能完全修正错误

定价？ 如果不能， 市场需要多久才能完成 ＥＴＦ 错误

定价修正？
为了回答上述问题， 我们通过投资组合分析法来

检验 ＥＴＦ 溢价率对未来 ＥＴＦ 收益预测的持续性， 预

测持续性越强， 表明错误定价修正所需要的时间越

久。 具体来讲， 在第 ｔ 周， 按照 ｔ－１ 周的 ＥＴＦ 溢价率

对市场上所有 ＥＴＦ 进行排序， 根据 １０％、 ２０％、
３０％、 ……、 ８０％、 ９０％分位数将 ＥＴＦ 分为 １０ 组，
形成 １０ 个多头投资组合， 同时， 做多 ＥＴＦ 溢价率排

序最低组 （Ｌｏｗ）， 做空 ＥＴＦ 溢价率最高组 （Ｈｉｇｈ），
形成一个多空对冲组合， 分别将各组合持有 １ 周、 ２
周、 ３ 周、 ……、 ｎ 周， 并统计各组合持有期内的累

积超额收益①。
图 ３ 和图 ４ 分别呈现了 ＥＴＦ 折价组 （ Ｌｏｗ）、

ＥＴＦ 溢价组 （Ｈｉｇｈ） 以及多空对冲组合形成后 １ 周、
２ 周、 ３ 周、 ……、 ８ 周的累积超额收益。 如图 ３ 所

示， 在 ＥＴＦ 折价组 （Ｌｏｗ） 中， 组合形成 ５ 周内， 随

着组合持有时间增加累积超额收益不断上升， 组合形

成 ５ 周后， 组合持有累积超额收益不再上升； 在 ＥＴＦ

溢价组 （Ｈｉｇｈ） 中， 组合形成 ４ 周内， 组合累积超

额收益随着持有时间增加而下降， 组合形成 ４ 周后，

组合累积收益不再下降， 表明 ＥＴＦ 错误定价并不能

在一周内完成修正， 要完全修正 ＥＴＦ 错误定价需要

４～５周时间。 图 ４ 展示了多空对冲组合累积收益。 在

组合形成 ４ 周内， 多空对冲组合累积超额收益持续上

升， ４ 周后多空对冲组合累积超额收益震荡下降， 说

明 ＥＴＦ 折溢价反映的 ＥＴＦ 错误定价完全修正。
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图 ３　 投资组合持有期限与累积超额收益

３５

① 这里的超额收益是指从 ＥＴＦ 原始收益减去市场收益后的收益， 采用市场调整的超额收益可以消除新信息对错误定价修正的影响， 从而使我们

清楚直观地看到每个组合错误定价的修正过程。
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图 ４　 对冲投资组合持有期限与累积超额收益

至少需要 ４ 周时间。 这可能是套利限制所致， 套利限

制的存在会使投资者延迟修正错误定价， 从而表现为

ＥＴＦ 折溢价预测未来 ＥＴＦ 收益具有可持续性。

五、 进一步研究与稳健性检验

（一） 进一步研究

１􀆰 套利限制对 ＥＴＦ 收益可预测性的影响。
为进一步检验 ＥＴＦ 折溢价对未来 ＥＴＦ 收益预测

持续性是否是套利限制所致， 我们选择 ＥＴＦ 成分股

特质波动率作为套利限制的代理变量， 采用投资组合

分析法来检验套利限制与 ＥＴＦ 收益可预测性的关系。
本文按照 ＥＴＦ 成分股特质波动率中位数将 ＥＴＦ 分为

两组： 成分股特质波动率大于中位数的 ＥＴＦ 为高成

分股特质波动 ＥＴＦ 组， 小于中位数的 ＥＴＦ 为低成分

股特质波动 ＥＴＦ 组。 在不同成分股特质波动 ＥＴＦ 组

内， 再根据 ＥＴＦ 溢价率将 ＥＴＦ 分成 １０ 组， 构造 １０
个多头组合和一个多空对冲组合。

表 ６ 报告了不同成分股特质波动 ＥＴＦ 组溢价率

组合原始收益及各因子模型调整后的超额收益。
Ｐａｎｅｌ Ａ 为高成分股特质波动 ＥＴＦ 组合， Ｐａｎｅｌ Ｂ 为

低成分股特质波动 ＥＴＦ 组合。 我们发现， 无论是高

成分股特质波动 ＥＴＦ 组合还是低成分股特质波动

ＥＴＦ 组合， ＥＴＦ 溢价率最低组 （Ｌｏｗ） 的原始收益及

各因子模型调整后的超额收益均大于 ＥＴＦ 溢价率最

高组 （Ｈｉｇｈ）， 而且多空对冲组合 ＥＴＦ 收益显著为

负。 例如， 在 Ｐａｎｅｌ Ａ 中， 折溢价最低组 （ Ｌｏｗ） 、
最高组 （Ｈｉｇｈ） 以及多空对冲组合 （Ｈ－Ｌ） 的 ＥＴＦ
原始收益分别为 １􀆰 １４％、 －０􀆰 ０１６％和－１􀆰 ２８％， 对应 ｔ
统计量分别为 ２􀆰 ８８、 －０􀆰 ０４１ 和－５􀆰 １８， 表明在成分

股特质波动子样本中 ＥＴＦ 折溢价对未来 ＥＴＦ 收益仍

有显著的预测性。 进一步比较高成分股特质波动和低

成分股特质波动组合的原始收益和超额收益， 我们发

现高成分股特质波动组投资组合收益的绝对值和显著

性均明显高于低成分股特质波动组， 表明 ＥＴＦ 成分

股特质波动越高， ＥＴＦ 折溢价对未来 ＥＴＦ 收益的预

测性越强。 这与套利限制对错误定价修正的影响一

致， ＥＴＦ 成分股特质波动越高意味着套利限制越严

重， 从而错误定价程度越高， 投资者从错误定价中获

得修正收益也越高。 与 ＤｅＬｉｓｌｅ 等 （２０１６） ［３７］ 的研究

结论一致， 他们发现套利限制暴露高的股票可以获得

较高的预期收益， 而低套利限制的股票可以获得较低

的预期收益， 我们也发现套利限制高的 ＥＴＦ 投资组

合收益明显高于套利限制低的投资组合。

表 ６ 套利限制对 ＥＴＦ 折溢价预测性的影响

Ｐａｎｅｌ Ａ： 高成分股特质波动 ＥＴＦ

ＥＴＦ 收益

Ｒａｗ Ｒｅｔｕｒｎ Ａｌｐｈａ＿Ｃ Ａｌｐｈａ＿Ｆ３ Ａｌｐｈａ＿Ｆ４ Ａｌｐｈａ＿Ｆ５

Ｌｏｗ
１􀆰 １４∗∗

（２􀆰 ８８）
０􀆰 ８７∗∗∗

（５􀆰 ０５）
０􀆰 ８５∗∗∗

（５􀆰 ３５）
０􀆰 ８５∗∗∗

（５􀆰 ３８）
０􀆰 ８９∗∗∗

（５􀆰 ５０）

Ｈｉｇｈ
－０􀆰 ０１６

（－０􀆰 ０４１）
－０􀆰 ３０

（－１􀆰 ５３）
－０􀆰 ３２

（－１􀆰 ６４）
－０􀆰 ３１

（－１􀆰 ５７）
－０􀆰 ３１

（－１􀆰 ５８）

Ｈ－Ｌ
－１􀆰 ２８∗∗∗

（－５􀆰 １８）
－１􀆰 ２６∗∗∗

（－５􀆰 １０）
－１􀆰 １９∗∗∗

（－４􀆰 ８９）
－１􀆰 １５∗∗∗

（－４􀆰 ８０）
－１􀆰 ２２∗∗∗

（－４􀆰 ９６）

Ｐａｎｅｌ Ｂ： 低成分股特质波动 ＥＴＦ

ＥＴＦ 收益

Ｒａｗ Ｒｅｔｕｒｎ Ａｌｐｈａ＿Ｃ Ａｌｐｈａ＿Ｆ３ Ａｌｐｈａ＿Ｆ４ Ａｌｐｈａ＿Ｆ５

Ｌｏｗ
０􀆰 ７５∗∗

（２􀆰 ８７）
０􀆰 ５３∗∗∗

（４􀆰 ２４）
０􀆰 ５６∗∗∗

（４􀆰 ５０）
０􀆰 ５５∗∗∗

（４􀆰 ４０）
０􀆰 ５６∗∗∗

（４􀆰 ５２）

Ｈｉｇｈ
－０􀆰 ０３２
（－０􀆰 １２）

－０􀆰 ２７∗∗

（－２􀆰 ２７）
－０􀆰 ２５∗∗

（－２􀆰 ３０）
－０􀆰 ２４∗∗

（－２􀆰 １７）
－０􀆰 ２５∗∗

（－２􀆰 ２９）

Ｈ－Ｌ
－０􀆰 ８３∗∗∗

（－４􀆰 ９４）
－０􀆰 ８７∗∗∗

（－５􀆰 ３１）
－０􀆰 ８６∗∗∗

（－５􀆰 ２７）
－０􀆰 ８１∗∗∗

（－５􀆰 ０３）
－０􀆰 ８６∗∗∗

（－５􀆰 ２６）

此外， 本文还检验了不同套利限制下 ＥＴＦ 折溢

价对未来收益预测的可持续性。 图 ５ 绘制了低成分股

特质波动样本 （虚线） 和高成分股特质波动样本

（实线） 内基于 ＥＴＦ 溢价率构造的投资组合持有期长

度与累积超额收益的关系图。 图例中第一个字母表示

ＥＴＦ 成分股特质波动率高低， 第二个字母表示 ＥＴＦ
溢价率高低， 例如 Ｈ－Ｈ 则表示高成分股特质波动与

高 ＥＴＦ 溢价率组合。 我们发现， 无论是 ＥＴＦ 溢价率

最高组 （带星线） 还是最低组 （带三角线）， ＥＴＦ 成

分股特质波动率越高， 累积超额收益的绝对值越高，
ＥＴＦ 折溢价对未来收益预测的持续性越长， 说明 ＥＴＦ
成分股特质波动越高套利限制越大， 错误定价越高，

４５
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投资者修正错误定价所需要的时间越长。 图 ６ 报告了

高成分股特质波动样本 （Ｈｉｇｈ⁃ＩＶ） 和低成分股特质

波动样本 （Ｌｏｗ⁃ＩＶ） 的对冲组合累积超额收益。 我

们发现高成分股特质波动样本对冲组合 ＥＴＦ 折溢价

对未来收益的可预测性可以持续 ７ 周， 而低成分股特

质波动样本对冲组合 ＥＴＦ 折溢价对未来收益的可预测
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图 ５　 不同特质波动组合收益预测可持续性
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图 ６　 对冲投资组合收益预测可持续性

性仅仅持续了 ４ 周， 这表明 ＥＴＦ 折溢价对未来 ＥＴＦ
收益的可预测性受套利限制影响， 套利限制越大，
ＥＴＦ 收益的预测持续性越强。

２􀆰 ＥＴＦ 折溢价与基础资产收益。
本文实证已经发现折溢价条件下 ＥＴＦ 错误定价的

概率大于基础资产， ＥＴＦ 折溢价更多地反映了 ＥＴＦ 层

面的错误定价。 那么， ＥＴＦ 层面的错误定价是否通过

套利活动传递到基础资产， 导致基础资产错误定价？
理论上讲， 如果 ＥＴＦ 层面的错误定价传递到基础资产，
基础资产的错误定价的方向与 ＥＴＦ 一致， 错误定价的

修正将表现为折溢价对基础资产未来收益也有负向预

测作用， 相反， 如果 ＥＴＦ 与基础资产之间的套利受限，
折溢价将无法预测未来基础资产收益。 为了检验这一

推论以完整本文的逻辑， 我们采用组合分析法来检验

ＥＴＦ 折溢价与基础资产未来收益的关系。
结果如表 ７ 所示， 第 １ 列为 ＥＴＦ 溢价率分组，

第 ２ 列为每个组合内的平均 ＥＴＦ 溢价率， 第 ３ 列为

原始基础资产收益， 第 ４ 列到第 ７ 列分别为 ＣＡＰＭ、
Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｃｈ 三因子、 Ｃａｒｈａｒｔ 四因子以及 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｃｈ
五因子模型调整后的基础资产超额收益。 我们发现，
无论是投资组合的原始收益 （Ａｌｐｈａ） 还是经过各种

因子模型调整后的超额收益， 随着 ＥＴＦ 溢价率从低

到高， 投资组合收益均无明显规律， 而且多空对冲组

合超额收益的 ｔ 统计量很小， 达不到 ｔ 检验显著性要

求的最低零界值， 表明 ＥＴＦ 折溢价对未来基础资产

收益并无显著的预测性。 因此， 虽然错误定价更多出

现在 ＥＴＦ 层面， 但套利限制阻碍了 ＥＴＦ 错误定价向

基础资产传递， 使溢价率对基础资产收益无显著预测

性， 意味着 ＥＴＦ 作为金融衍生品引入 Ａ 股市场并没

有导致基础资产出现系统性的错误定价。
表 ７ ＥＴＦ 折溢价与净值收益

Ｐｒｅｍｉｕｍ Ａｌｐｈａ Ａｌｐｈａ＿Ｃ Ａｌｐｈａ＿Ｆ３ Ａｌｐｈａ＿Ｆ４ Ａｌｐｈａ＿Ｆ５

Ｌｏｗ －０􀆰 ８９
０􀆰 ４１

（１􀆰 ４７）
０􀆰 ０７５
（０􀆰 ７６）

０􀆰 ０４１
（０􀆰 ５３）

０􀆰 ０４
（０􀆰 ５２）

０􀆰 ０５８
（０􀆰 ７５）

２ －０􀆰 ４１
０􀆰 ２９

（１􀆰 ０３）
－０􀆰 ０５１
（－０􀆰 ６０）

－０􀆰 ０８２
（－１􀆰 ２０）

－０􀆰 ０８２
（－１􀆰 ２０）

－０􀆰 ０７１
（－１􀆰 ０６）

３ －０􀆰 ２６
０􀆰 ４０

（１􀆰 ４４）
０􀆰 ０６

（０􀆰 ７２）
０􀆰 ０４３
（０􀆰 ５８）

０􀆰 ０４４
（０􀆰 ６０）

０􀆰 ０５３
（０􀆰 ７１）

４ －０􀆰 １６
０􀆰 ４２

（１􀆰 ４９）
０􀆰 ０７５
（０􀆰 ９２）

０􀆰 ０６６
（０􀆰 ８９）

０􀆰 ０６７
（０􀆰 ９０）

０􀆰 ０６２
（０􀆰 ８２）

５ －０􀆰 ０９１
０􀆰 ３４

（１􀆰 ２７）
０􀆰 ０１４
（０􀆰 １９）

０􀆰 ００４ ５
（０􀆰 ０６８）

０􀆰 ００４ １
（０􀆰 ０６１）

０􀆰 ００３
（０􀆰 ０４６）

６ －０􀆰 ０２８
０􀆰 ４５

（１􀆰 ５７）
０􀆰 １０

（１􀆰 ３９）
０􀆰 ０９６
（１􀆰 ３９）

０􀆰 ０９８
（１􀆰 ４３）

０􀆰 １０
（１􀆰 ５４）

７ ０􀆰 ０３２
０􀆰 ４４

（１􀆰 ５９）
０􀆰 １０

（１􀆰 ３８）
０􀆰 ０９５
（１􀆰 ３９）

０􀆰 ０９７
（１􀆰 ４２）

０􀆰 １１
（１􀆰 ６４）

５５
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续前表

Ｐｒｅｍｉｕｍ Ａｌｐｈａ Ａｌｐｈａ＿Ｃ Ａｌｐｈａ＿Ｆ３ Ａｌｐｈａ＿Ｆ４ Ａｌｐｈａ＿Ｆ５

８ ０􀆰 １１
０􀆰 ４３

（１􀆰 ５２）
０􀆰 ０８６
（０􀆰 ９８）

０􀆰 ０８１
（０􀆰 ９６）

０􀆰 ０８５
（１􀆰 ０２）

０􀆰 ０９３
（１􀆰 １２）

９ ０􀆰 ２１
０􀆰 ５６∗

（１􀆰 ９７）
０􀆰 ２１∗∗

（２􀆰 ８３）
０􀆰 ２０∗∗

（２􀆰 ８３）
０􀆰 ２１∗∗

（２􀆰 ８７）
０􀆰 ２１∗∗

（２􀆰 ８６）

Ｈｉｇｈ ０􀆰 ６３
０􀆰 ５２∗

（１􀆰 ７６）
０􀆰 １６

（１􀆰 ５９）
０􀆰 １５

（１􀆰 ５５）
０􀆰 １５

（１􀆰 ５３）
０􀆰 １７∗

（１􀆰 ７２）

Ｈ－Ｌ
０􀆰 １１

（０􀆰 ９８）
０􀆰 ０８９
（０􀆰 ７７）

０􀆰 １１
（１􀆰 ０５）

０􀆰 １１
（１􀆰 ０４）

０􀆰 １１
（１􀆰 ０４）

（二） 稳健性检验

为了保证研究结论的稳健性， 我们通过 Ｆａｍａ⁃
Ｍａｃｂｅｔｈ 回归、 调节效应模型和投资组合异质性检验

进一步对 ＥＴＦ 收益的可预测性进行分析。
１􀆰 控制 ＥＴＦ 持股特征的 Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 回归。
在主实证 Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 回归中， 我们只控制了

ＥＴＦ 特征变量， 但 ＥＴＦ 与基础资产共享基本面， ＥＴＦ
收益也会受基本面风险的影响， 为了排除 ＥＴＦ 折溢价

与未来一周 ＥＴＦ 收益的负向关系受基本面风险驱动的

质疑， 我们控制了 ＥＴＦ 成分股的市值、 账面市值比、
换手率、 特质波动、 非流动性和总资产收益率， 以 ｔ

周的 ＥＴＦ 收益为被解释变量， ｔ－１ 周的 ＥＴＦ 溢价率为

解释变量， ｔ－１ 周的 ＥＴＦ 持股特征变量和 ＥＴＦ 特征变

量为控制变量， 进行 Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 回归。
表 ８ 报告了 Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 回归结果。 从列 （１）

至列 （６）， 我们逐步加入 ＥＴＦ 持股特征变量， 发现

ＥＴＦ 溢价率的回归系数显著为负。 例如， 列 （１） 和

列 （６） ＥＴＦ 溢价率的回归系数分别为 － ０􀆰 ６２８ 和

－０􀆰 ７７５， 对应的 ｔ 统计量分别为－ ６􀆰 ２１５ 和－ ８􀆰 １７８，
表明在 １％的置信水平上， ＥＴＦ 溢价率对未来一周的

ＥＴＦ 收益有显著影响， 控制 ＥＴＦ 持股特征后结论仍

然稳健。

表 ８ Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 回归： 控制 ＥＴＦ 持股特征

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｐｒｅｍｉｕｍｔ－１
－０􀆰 ６２８∗∗∗

（－６􀆰 ２１５）
－０􀆰 ７０６∗∗∗

（－７􀆰 ２１０）
－０􀆰 ６８９∗∗∗

（－７􀆰 ５５４）
－０􀆰 ６９１∗∗∗

（－７􀆰 １６８）
－０􀆰 ７４９∗∗∗

（－８􀆰 １００）
－０􀆰 ７７５∗∗∗

（－８􀆰 １７８）
ＥＴＦ 持股特征 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ＥＴＦ 特征 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ ０􀆰 ７４９
（０􀆰 ２３５）

１􀆰 ７４５
（０􀆰 ５５７）

１􀆰 ９７７
（０􀆰 ６８１）

３􀆰 ０１９
（１􀆰 １１７）

１􀆰 ９４１
（０􀆰 ７５７）

３􀆰 １１４
（１􀆰 １９０）

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ８ ８０４ ８ ８０４ ８ ８０４ ８ ８０４ ８ ８０４ ８ ８０４

Ｒ２ ０􀆰 ７８６ ０􀆰 ８０４ ０􀆰 ８１１ ０􀆰 ８１９ ０􀆰 ８２６ ０􀆰 ８３５

　 　 ２􀆰 套利限制与 ＥＴＦ 收益预测。
中国 Ａ 股市场各项制度还不完善， 股票交易面

临众多限制， 以散户为主导的投资者不成熟， 导致股

票价格波动较大， 套利者的套利意愿不强。 因此， 我

们将 ＥＴＦ 成分股特质波动率、 买卖价差和融券标的

比率作为套利限制的代理变量， 来检验套利限制对

ＥＴＦ 折溢价预测性的影响。 具体模型如下：

ＲＥＴｉ，ｔ ＝αｉ＋μｔ＋β１Ｐｒｅｍｉｕｍｉ，ｔ－１＋β２Ｃｈａｎｅｌｉ，ｔ－１
＋β３Ｃｈａｎｅｌｉ，ｔ－１×Ｐｒｅｍｉｕｍｉ，ｔ－１

＋φＣｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ－１＋εｉ，ｔ （１４）

其中， ＲＥＴｉ，ｔ为第 ｉ 只 ＥＴＦ 在 ｔ 期的收益， Ｐｒｅｍｉｕｍｉ，ｔ－１

为第 ｉ 只 ＥＴＦ 在 ｔ－１ 期的 ＥＴＦ 溢价率； Ｃｈａｎｅｌｉ，ｔ－１是
套利限制的代理变量， 主要包括成分股特质波动率

（Ｒａｎｋｉｖｏｌ）、 买卖价差 （ Ｓｐｒｅａｄ） 和融券标的占比

（Ｒｑｂｄ）， 如果该指标大于 ５０％分位数， Ｃｈａｎｅｌｉ，ｔ－１取
１， 否则取 ０； Ｃｏｎｔｒｏｌｔ－１ 为控制变量， 主要包括 ＥＴＦ
市值、 成交额、 换手率、 成分股平均市值。

表 ９ 报告了套利限制相关变量对 ＥＴＦ 收益的影

响。 在回归模型中， 我们只关注套利限制相关代理变

量与 ＥＴＦ 溢价率的交互项系数。 列 （１） 至列 （３）
分别为 ＥＴＦ 溢价率与套利限制代理变量及其交互项

的回归， ＥＴＦ 成分特质波动率和买卖价差与 ＥＴＦ 折

溢价交互项的系数分别为－０􀆰 １８９ 和－３􀆰 ７０３， 对应的 ｔ
统计量分别为－２􀆰 ６７７ 和－４􀆰 ０１２， 在 １％的置信水平

上系数显著为负。 这表明当 ＥＴＦ 成分股特质波动率

和买卖价差越高时， ＥＴＦ 折溢价对未来收益的预测性

越强， 而且融券标的与 ＥＴＦ 折溢价交互项的系数显

著为正， 说明 ＥＴＦ 成分股纳入融券标的比例越高，
６５
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ＥＴＦ 折溢价对未来收益的预测性越差。 列 （４） 至列

（６） 为控制 ＥＴＦ 和成分股特征的回归结果。 我们发

现加入控制变量后， 套利限制代理变量与 ＥＴＦ 溢价

率交互项的回归系数符号和显著性均未发生改变， 说

明 ＥＴＦ 折溢价对未来收益的预测性受套利限制影响

的结论非常稳健。

表 ９ 套利限制对折溢价预测性的影响

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｐｒｅｍｉｕｍｔ－１
－０􀆰 ５６５∗∗∗

（－１０􀆰 ５８９）
－２􀆰 ９１９∗∗∗

（－３􀆰 ２３５）
－２􀆰 ４８８∗∗∗

（－７􀆰 ３１４）
－０􀆰 ３９９∗∗∗

（－４􀆰 ３５７）
－２􀆰 ９６７∗∗∗

（－３􀆰 ２８３）
－２􀆰 ５２９∗∗∗

（－７􀆰 ６１０）

Ｒａｎｋｉｖｏｌｔ－１
－０􀆰 ００１

（－０􀆰 ７８８）
－０􀆰 ００１

（－０􀆰 ７１３）

Ｓｐｒｅａｄｔ－１
－０􀆰 ００１

（－０􀆰 １４８）
－０􀆰 ００２

（－０􀆰 １７９）

Ｒｑｂｄｔ－１
０􀆰 ００４

（０􀆰 ５５３）
－０􀆰 ００６

（－１􀆰 １５２）

Ｒａｎｋｉｖｏｌｔ－１×Ｐｒｅｍｉｕｍｔ－１
－０􀆰 １８９∗∗∗

（－２􀆰 ６７７）
－０􀆰 ３６４∗∗∗

（－３􀆰 ５９１）

Ｓｐｒｅａｄｔ－１×Ｐｒｅｍｉｕｍｔ－１
－３􀆰 ７０３∗∗∗

（－４􀆰 ０１２）
－３􀆰 ７４３∗∗∗

（－４􀆰 ０４８）

Ｒｑｂｄｔ－１×Ｐｒｅｍｉｕｍｔ－１
１􀆰 ９８１∗∗∗

（５􀆰 ３０７）
２􀆰 ０５０∗∗∗

（５􀆰 ６１８）
控制变量 ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｉｎｄｉｖｉｄｕａｌ ＦＥ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｔｉｍｅ ＦＥ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ４ ７７２ ４ ６１５ ４ ６１５ ４ ６１５ ４ ６１５ ４ ６１５

Ｒ２ ０􀆰 ０７５ ０􀆰 ０６２ ０􀆰 ０６４ ０􀆰 ０６１ ０􀆰 ０６２ ０􀆰 ０６１

六、 结论及政策建议

本文通过套利均衡模型刻画了 ＥＴＦ 折溢价的形

成过程， 分析了套利均衡后 ＥＴＦ 折溢价预测未来

ＥＴＦ 收益的条件， 并基于 ＥＴＦ 折溢价的驱动原因提

出了一种识别 ＥＴＦ 和基础资产错误定价的方法， 检

验了 ＥＴＦ 和基础资产的错误定价程度以及溢价率对

未来 ＥＴＦ 收益的可预测性。
研究结果显示， ＥＴＦ 折溢价是交易噪声冲击和投

资者对信息反应不足导致的错误定价， 这种错误定价

主要发生在 ＥＴＦ 层面， ＥＴＦ 出现错误定价的概率远远

大于基础资产。 而且 ＥＴＦ 套利仅仅通过重新分配 ＥＴＦ
和基础资产的错误定价使二者价格收敛， 并没有真正

消除错误定价， 错误定价的修正仍然需要依靠掌握信

息的投资者来完成。 投资者对错误定价的修正表现为

ＥＴＦ 折溢价对未来 ＥＴＦ 收益有负向预测性， ＥＴＦ 溢价

率越高， ＥＴＦ 未来收益越低， 采用捕捉这一预测性的

多空对冲策略， 投资者每周可以获得 ０􀆰 ９４％的收益，
使用风险因子调整后仍可获得显著的超额收益， 表明

多空对冲策略获得的超额收益并非来自对系统性风险

的补偿。 同时， 本文还发现 ＥＴＦ 折溢价对未来 ＥＴＦ 收

益预测力可持续 ４ 周， 意味着投资者要完成错误定价

修正需要长达 ４ 周的时间。 进一步从套利限制的角度

对该预测持续性进行解释， 发现收益预测持续性来自

于套利限制阻碍投资者及时修正错误定价， 套利限制

越强， 投资者对错误定价修正的延迟时间越长， 从而

ＥＴＦ 折溢价对收益的预测性持续性越强。 此外， 本文

还检验了 ＥＴＦ 折溢价对基础资产收益的预测性， 发现

ＥＴＦ 折溢价对未来基础资产收益无显著的预测性， 表

明基础资产的错误定价远远小于 ＥＴＦ， 套利限制的存

在阻碍了 ＥＴＦ 错误定价向基础资产传递， ＥＴＦ 交易并

未导致基础资产出现系统性的错误定价。
基于以上研究结论， 本文提出以下政策建议： 第

一， 培育成熟的机构投资者， 倡导价值投资。 加大公

募基金等各类机构投资者的培育， 引导保险基金、 养

老基金等机构投资者参与市场交易， 提高中国 Ａ 股

市场的机构投资者比例。 第二， 完善交易机制， 破除

制度障碍。 交易成本和制度往往会制约投资者的交易

活动， 导致套利者消除错误定价的意愿不强， 监管层

应通过完善基础制度建设、 降低交易成本、 提高融资

融券比例等途径优化交易环境。 第三， 提高监管水

平， 抑制过度投机。 投机者的投机行为往往造成资产

错误定价， 进而导致资源错配， 市场监管者应借助于

科技手段提升证券监管水平， 实时对市场总体情况进

行监测监控， 及时发现并处理内幕交易、 市场操纵等

违法违规行为。
７５
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一、 问题的提出

产品需求、 创新成本和同行其他企业的创新行为

是影 响 企 业 创 新 决 策 的 三 个 直 接 因 素 （ Ｓｗａｎ，
１９７０［１］）。 根据 ＷＩＮＤ 统计， ２００８ 年我国沪深上市企

业研发投入 ２７０ 亿元， ２０１９ 年研发投入 ８ ４０２ 亿元，
研发投入占当年上市企业收入的比重分别为 ０􀆰 ２６％
到 ４􀆰 ３６％， 这一期间上市企业创新投入大幅增加。
但是与此同时， ２００８—２０１９ 年上市企业绩效却在呈

现下降趋势， 同一时期利润率从 ５􀆰 ２７％ 下降到

３􀆰 ８６％， 非上市企业亦有类似现象。 从产品需求和创

新成本考察主要是基于纵向的经济效益比较， 并不能

有效解释我国企业创新大幅增长的原因， 为此我们提

出疑问： 这一现象是否与横向的同行其他企业的创新

行为影响有关？
个体企业行为面对选择时会受到同行其他企业影

响而表现出同群一致的倾向， 即同群效应。 现有企业

创新投资同群效应研究主要集中在财务信息的同群效

应研究 （Ｂｅａｔｔｙ 等， ２０１３［２］、 Ｌｅａｒｙ 和 Ｒｏｂｅｒｔｓ， ２０１４［３］；
程小可等， ２０１８［４］ ）。 事实上， 现行 《企业会计准

则》 规定研发支出费用化和资本化的处理， 使得财

务信息反映的只是两阶段下研发投入的资金情况， 难

以窥见研发的具体方向和项目， 而丰富多样的非财务

文本信息披露恰恰能弥补这一缺失， 成为外部决策者

理解企业大量研发创新行为的主要载体。 因此， 在文

本信息具备价值含量的背景下， 探究创新文本信息对

企业创新投资的影响具有突出的现实意义。 然而， 现

有企业创新文本信息的研究仅仅考察企业供应链年报

信息、 同行语调信息等影响 （底璐璐等， ２０２０［５］；
Ｄｕｒｎｅｖ 和 Ｍａｎｇｅｎ， ２０２０［６］）， 忽视了更为直接的横向

同行企业创新文本信息的重要作用。 在实践中， 除了

自身比较之外， 以行业均值或标杆企业为参照亦是许

多企业的目标 （ Ｗｏｏｄ， １９８９［７］； Ｃｈｅｎ， ２００８［８］ ）。
企业在进行投资决策之前总是希望能够获得更准确、
全面的信息， 与横向的竞争对手或企业对标， 以提高

资源配置效率。 由于信息披露具有外部性， 企业管理

层在创新投资决策中不仅依赖企业自身信息， 还会参

考同行业企业披露的关联信息。 这为我们探究同行其

他企业的创新行为影响目标企业创新决策提供了很好

的研究背景和研究机会。
基于上述分析， 本文借助文构财经文本数据平台

（ＷｉｎＧｏ）， 采用机器学习领域已较为成熟的 “种子

词＋相似词” 词向量方法， 对公司年度报告进行了创

新文本内容分类分析量化， 构建了我国上市企业创新

文本信息披露指标。 在此基础上， 本文以 ２００８—
２０１９ 年的 Ａ 股上市企业为样本， 实证检验了同行企

业创新文本信息对目标企业创新投入的影响。 研究结

果表明， 当同行企业特别是领先企业增加创新文本信

息时， 会对目标企业的创新投入产生正的同群效应，
导致行业内企业竞相增加创新投入水平。 竞争机制和

学习机制两种解释均表明存在同行企业创新文本信息

的同群效应。
本文可能有以下几方面增量贡献： （１） 丰富了

文本信息价值含量的研究文献。 已有研究发现， 同群

效应成为理解企业创新投资的一个重要视角 （Ｄｕｒｎｅｖ
和 Ｍａｎｇｅｎ， ２０２０［６］； 李姝等， ２０２１［９］）， 不过尚未研

究创新文本信息披露是否影响企业创新投资， 本文对

我国上市企业创新文本信息披露的同群效应进行研

究， 分析了创新信息同群效应的机制和特征， 为企业

创新同群效应添加了一种定性信息披露解释， 为近年

来企业创新投资 “投入多不增利” 现象提供了一种

解释。 （２） 扩展了创新信息指标的认知与度量。 如

何准确地衡量创新信息是学术界长期争论不休、 仍无

定论的问题。 相较于以财务数据间接度量的创新指

标， 文本分析方法在衡量创新信息时更加直接、 准确

和全面。 本文参照 ＬｅＣｕｎ 等 （２０１５） ［１０］ 的方法， 结

合中文用语习惯及规范， 分析中国上市企业年报， 构

建了创新文本信息披露指标， 相关方法为后续改进我

国上市企业创新信息指标提供借鉴。 （３） 基于不确

定性视角， 本文发现同行企业创新文本信息从竞争机

制和学习机制两个渠道对目标企业决策者产生作用。
就政策启示而言， 政府科技促进部门应重视同行信息

学习和行业市场竞争在企业创新投资决策的作用， 恰

当利用创新文本信息的同群效应， 达到事半功倍的创

新引导效果。

二、 文献综述和理论假设

（一） 文献综述

１􀆰 文本分析和信息有效性研究。
不少研究者采用统计和机器学习技术对非结构化

信息挖掘和加权处理， 从中提取态度分歧性、 情感积

极性、 信息复杂性、 信息翔实性等非结构化语义

（Ｄａｖｉｓ 等， ２０１２［１１］）， 采用正则表达式匹配和生成语

义变量 （姜付秀等， ２０１７［１２］）。 企业对外披露的文本
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信息具有信息增量和有效性， 成为企业制定发展战略

和投资者投资决策的重要参考。
现有研究认为， 企业文本信息有助于减轻信息不

对称、 产品定价、 分析师预测、 投资者决策等 （谢
德仁和林乐， ２０１５［１３］； 孟庆斌等， ２０１７［１４］； Ｂｕｓｈｅｅ
等， ２０１８［１５］； 任宏达和王琨， ２０１９［１６］ ）。 例如， 任

宏达和王琨 （２０１９） ［１６］研究显示， 产品市场竞争越激

烈， 公司信息披露质量越好， 以计算机语言度量的产

品市场竞争程度度量要比通常采用的行业经济指标要

准确。 底璐璐等 （２０２０） ［５］ 从供应链角度发现， 处于

行业供应链上下游的企业年报语调信息具有相互借鉴

学习和传染效应。
２􀆰 信息披露同群效应相关研究。
同群效应成为理解企业创新投资增加的一个重要

视角。 现有信息披露的同群效应研究集中在财务信息

的同群效应研究 （Ｂｅａｔｔｙ 等， ２０１３［２］； Ｌｅａｒｙ 和 Ｒｏ⁃
ｂｅｒｔｓ， ２０１４［３］； 陆蓉等， ２０１７［１７］）。 有研究发现， 聚

焦研发信息的投资者调研显著降低了行业内研发活动

的同群效应 （程小可等， ２０１８［４］）。
对于非财务信息的同群效应研究亦产生两篇类似

的文献： Ｄｕｒｎｅｖ 和 Ｍａｎｇｅｎ （２０２０） ［６］ 研究发现， 同

行企业年报语调和 ＭＤ＆Ａ 信息对目标企业的投资有

溢出作用， 有助于改善投资效率， 且随着市场竞争而

变化。 类似地， 李姝等 （２０２１） ［９］ 发现， 同行企业

ＭＤ＆Ａ 积极语调有助于提高目标企业下一期创新投

资水平， 对企业研发投入产生正面影响。 但是两文献

将研究局限在 ＭＤ＆Ａ 语调， 没有分析更为直接的创

新文本信息。
现有研究对公司如何在财报中传递创新信息的理

解有限， 叙述性信息占据创新信息披露很大比例。 现

有文献主要集中在财务信息和语调对企业投资的同群

效应研究， 尚缺乏文献探讨同行企业创新文本信息对

企业创新投资的同群效应。 为此， 我们拟通过计算机

文本分析提取海量上市企业年报非结构化创新信息的

基础上， 探讨同行企业创新文本信息披露对企业创新

投资的影响。
（二） 理论假设

如前所述， 同行其他企业的创新行为是影响企业

创新决策的直接因素 （Ｓｗａｎ， １９７０［１］ ）。 与一般投资

不同， 创新投资具有投入风险大、 产出不确定、 信息

不对称严重等自身特点， 天然地存在诸多不确定性风

险。 在成本收益既定情形下， 为了减少创新投资的各

种不确定性， 企业要提升发展能力就需要付出大量时

间成本确定研发创新战略， 较为经济直接的方式就是

搜集同行其他企业的技术研发投资信息， 包括私有秘

密技术和公开披露信息， 从而有效降低信息搜集和获

取成本， 以确定自身企业的研发投资范围、 投入重点

和投资强度。 从资源基础视角， 行业创新信息有助于

企业获取市场信息和技术资源， 弥补内部创新的资源

基础不足， 降低内部研发投入的不确定性 （陈钰芬

和陈劲， ２００８［１８］）。 从组织学习视角， 跨企业的资源

搜寻让企业可以接触到合作伙伴的新知识， 尤其是隐

性知识和前沿技术， 提高企业对已有技术知识的学习

更新能力。 外部信息披露提供了减少决策不确定性所

需的大部分自身和同行的信息， 企业决策层可以借此

进一步判断未来技术方向以及行业领先者的研发动

向。 从外部网络视角， 开放性的创新信息获取过程有

助于企业构建外部创新网络， 尤其是与行业企业之间

建立创新同盟， 增强企业的行业生存和发展空间。 同

行信息披露提供了行业的未来发展状况以及竞争对手

的产品研发情况， 企业决策层可以借此审视并减少企

业长期增长的不确定性。 因此， 通过搜集整理各类创

新决策信息， 以确定企业自身的创新投资范围、 投资

重点和投入强度， 有助于减少企业创新投资内在的不

确定性。
从减轻不确定性出发， 市场竞争和信息需求是同

行业企业信息影响的主要机制。 从市场竞争的角度来

讲， 同行企业创新文本信息披露有助于减轻创新的不

确定性。 首先， 出于市场竞争压力， 企业决策者倾向

于在一个行业群体中选择某一行业对手作为参照锚进

行比较， 力图通过工艺改良、 产品研发、 技术创新等

手段赶超感知的行业对手 （Ｗｏｏｄ， １９８９［１９］ ）。 企业

的赶超战略意味着目标企业可能使用同行竞争对手的

信息披露改善创新投资决策， 帮助确定赶超机会。 其

次， 行业竞争与产品需求有关。 为占领市场份额、 满

足消费需求， 企业会提高产品生产效率， 集中资金、
人员和资源投入研发， 进行产品更新换代， 以形成竞

争优势 （罗党论和赵聪， ２０１３［２０］）。 在行业相似经济

条件影响下， 同行企业信息披露对于预测市场需求和

产品成本十分重要， 可以帮助企业高管做出高质量的

创新产品决策 （Ｈｏｂｅｒｇ 和 Ｐｈｉｌｌｉｐｓ， ２０１６［２１］ ）。 再次，
除了产品需求之外， 行业竞争还与行业战略互动有

关。 行业竞争迫使企业在不断推出新性价比产品的同

时也在淘汰老旧产品， 迫使同行企业内部之间加强信

１６
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息交流和战略互动。 同行披露的创新研发信息在一定

程度上通过竞争机制促进了行业创新战略互动， 形成

创新棘轮驱动和创新产品迭代。
从满足信息学习的需求来讲， 同行企业创新文本

信息披露同样有助于企业减轻研发活动不确定性。 首

先， 同行企业披露的专利技术、 技术更新、 技术布局

等创新信息， 有助于目标企业寻找当前已知的增长机

会， 减少当前不确定性。 以往研究表明， 目标企业可

以从同类领先企业的披露信息中学习， 加强同行企业

间以及上下游产业链间的信息比较 （Ｒｏｙｃｈｏｗｄｈｕｒｙ
等， ２０１９［２２］）。 其次， 同行领先者的信息披露报告可

以帮助决策者确定有利可图的投资机会， 减少未来不

确定性， 比如新品研发、 服务新模式、 产品规模扩张

等可能性 （Ｆｅｒｒａｃｕｔｉ 和 Ｓｔｕｂｂｅｎ， ２０１９［２３］ ）。 同行企

业披露创新文本信息导致其他企业创新投资是一个帕

雷托改进， 信息披露使得同行的领先企业和追随企业

能够共同聚焦未来可能的商业领域， 同时使得单一企

业损失可控， 减少未知领域的试错成本。 再次， 行业

创新信息有助于大幅降低目标企业的学习成本。 基于

向上比较， 大多数企业通常将行业中位数或者行业中

的最优企业作为投资决策的参照学习目标 （贺小刚

等， ２０１５［２４］）。 在潜在信息获取和处理成本巨大的情

况下， 规范的信息披露为企业管理层提供了获取创新

决策信息的低成本学习渠道。
综上， 结合不确定性理论， 通过学习机制和竞争

机制分析创新文本信息披露具有同群效应的可能性，
可以预期我国上市企业创新文本信息可能会存在明显

的同群效应， 为此提出验证假设：
Ｈ１： （基准假设） 同行企业创新文本信息披露增

加， 目标企业的创新投入会相应增加， 产生同群

效应。
Ｈ２： （竞争机制） 行业市场竞争在同行企业研发

文本披露与目标企业研发投入的关系中具有促进

作用。
Ｈ３： （学习机制） 信息学习需求在同行企业研发

文本披露与目标企业研发投入的关系中具有促进

作用。

三、 模型变量和描述统计

（一） 数据

选取 ２００８—２０１９ 年沪深上市企业数据样本， 数

据来自 ＷｉｎＧｏ 数据平台、 ＧＳＭＡＲ 数据库。 行业分类

按照证监会 ２０１２ 分类， 制造业按照大类、 其他行业

按照门类进行行业分类， 共 ７０ 个行业。 按如下步骤

剔除样本： （１） ＳＴ 公司； （２） 金融与房地产类公

司； （３） 资产总额、 固定资产净值小于 ０ 以及资产

负债率大于 １ 的样本； （４） 销售收入增长率或资产

增长率超过 １００％的观测样本； （５） 行业内公司少于

五家的样本。 最终确定 ２５ ３７２ 个公司－年度样本。 为

避免异常值干扰， 使用 Ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ 对连续变量在 １％和

９９％水平进行缩尾处理。
（二） 模型设定

１􀆰 模型设定。
为检验基准假设 Ｈ１， 借鉴 Ｄｕｒｎｅｖ 和 Ｍａｎｇｅｎ

（２０２０） ［８］的方法， 建立基准模型 （１）：

ＲＤｉｊｔ＋１ ＝α０＋α１ＰｅｅｒＲＤＩＮｉｊｔ＋ ∑ＣｏｎｔｒｏｌＶａｒｉａｂｌｅｓｉｊｔ

＋ ∑Ｙｅａｒｉ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙｔ ＋εｉｊｔ （１）

式中， ＲＤｉｊｔ＋１为被解释变量， 表示 ｊ 行业公司 ｉ 在
公司 ｔ＋１ 年研发投入水平。 ＰｅｅｒＲＤＩＮｉｊｔ 是解释变量，
表示 ｊ 行业公司 ｉ 的同行企业 ｔ 年披露的创新文本信

息。 ＣｏｎｔｒｏｌＶａｒｉａｂｌｅｓ ｊｔ是控制变量， 表示 ｊ 行业同行企

业和目标企业在 ｔ 年的基本特征指标， 包括企业规模

（Ｓｉｚｅ）、 现金持有 （Ｃａｓｈ）、 资产负债率 （Ｄｅｂｔ）、 总

资产收益率 （ＲＯＡ）、 企业年龄 （Ａｇｅ）、 资本人力比

（ＫＨ） 等。
对于假设 Ｈ２， 采用中介效应模型来检验假设，

以市场竞争激烈程度 （ ＣＯＭＰ） 为中介变量进行

回归。

ＲＤｉｊｔ＋１ ＝α０＋α１ＰｅｅｒＲＤＩＮｉｊｔ＋ ∑ＣｏｎｔｒｏｌＶａｒｉａｂｌｅｓｉｊｔ

＋ ∑Ｙｅａｒｉ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙｔ ＋εｉｊｔ （２）

ＣＯＭＰｉｊｔ＋１ ＝α０＋α１ＰｅｅｒＲＤＩＮｉｊｔ＋∑ＣｏｎｔｒｏｌＶａｒｉａｂｌｅｓｉｊｔ

＋ ∑Ｙｅａｒｉ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙｔ ＋εｉｊｔ （３）

ＲＤｉｊｔ＋１ ＝α０＋α１ＰｅｅｒＲＤＩＮｉｊｔ＋α２ＣＯＭＰ ｉｊｔ＋１

＋ ∑ＣｏｎｔｒｏｌＶａｒｉａｂｌｅｓｉｊｔ ＋ ∑Ｙｅａｒｉ

＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙｔ ＋εｉｊｔ （４）

式中， 市场竞争激烈程度 （ＣＯＭＰ） 采用行业地

位 ＩＳ、 市场信用度 ＴＣ 衡量。 其中， ＩＳ 用当期企业营

业收入与行业收入之比； ＴＣ 用应收账款与营业收入

之比表示。 指标数值越小， 意味着行业竞争越激烈。
对于假设 Ｈ３， 在基准模型 （１） 加入学习需求

２６
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程度 （ＬＥＡＲＮ） ×创新文本信息 （ＲＤＩＮ） 的交乘项

来检验：

ＲＤｉｊｔ＋１ ＝α０＋α１ＰｅｅｒＲＤＩＮｉｊｔ＋α２ＬＥＡＲＮ＋α３ＰｅｅｒＲＤＩＮｉｊｔ

×ＬＥＡＲＮ＋ ∑ＣｏｎｔｒｏｌＶａｒｉａｂｌｅｓｉｊｔ

＋ ∑Ｙｅａｒｉ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙｔ ＋εｉｊｔ （５）

式中， 学习需求程度 （ ＬＥＡＲＮ） 采用 ＢＯＴ１０、
ＢＯＴ２０、 ＢＯＴ８０ 衡量。 其中， ＢＯＴ１０ 表示当目标企业

的市场占有率 （企业经营收入占行业营业收入的比

例） 处于行业后 １０％， 赋值为 １， 说明该企业为行业

跟随者； 其他赋值为 ０。 ＢＯＴ２０ 类似。 ＢＯＴ８０ 表示当

目标企业属于市场占有率后 ８０％， 赋值为 １； 而市场

占有率前 ２０％， 赋值为 ０， 说明该企业为行业领导

者。 将目标企业的学习需求程度×自变量的乘积项纳

入基准模型方程进行回归， 若该项系数显著， 则表明

效应显著 （卢谢峰和韩立敏， ２００７［２５］）。

①　 特质股票收益率 （工具变量） 构建步骤： ｒｉｊｔ－ｒｆｔ ＝α＋β（ｒｉｊｔ－ｒｆｔ）＋βＭＫＴ＋βＳＭＢ＋βＨＭＬ＋ηｉｊｔ， 其中， ｒｉｊｔ表示 ｊ 行业的 ｉ 公司在 ｔ 月的股票收益率，
ｒｆｔ 表示 ｔ 月的无风险收益率， ｒｉｊｔ－ｒｆｔ 表示公司 ｉ 的同行公司在 ｔ 月平均股票收益率， ＭＫＴ、 ＳＭＢ、 ＨＭＬ 分别表示 Ｆａｍａ 模型中的市场、 规模、
账面市值比三个因子。 在每年的年初， 使用前 ３６ 个月的数据对式子进行回归， 得到回归系数。 在年度内的每个月， 使用相同的回归系数，

计算每只股票每月超额收益率的期望值ｒｉｊｔ－ｒｆｔ︿ 和股票特质收益率 η^ｉｊｔ， ｒｉｊｔ－ｒｆｔ︿＝ α＋β（ ｒｉｊｔ－ｒｆｔ︿） ＋βＭＫＴ＋βＳＭＢ＋βＨＭＬ，η^ｉｊｔ ＝ （ ｒｉｊｔ －ｒｆｔ） －（ ｒｉｊｔ－ｒｆｔ︿）。 然

后， 将每个月特质收益率复合， 得到某年度的特质收益率。 对样本内的每只股票在每个年度进行相同操作， 得到所有股票每年度的特质收

益率。

２􀆰 创新文本信息披露 （ＲＤＩＮ） 构建。
２００７ 年新会计准则大范围修订使得我国企业创

新行为信息披露初步具有强制性， 但本质上创新文本

信息表述依然存在强烈的选择性倾向。 企业创新信息

主要集中在产品研发创新， 较少涉及管理创新、 销售

创新等方面， 造成企业创新信息披露以技术创新为

主。 我国上市企业的创新文本信息披露主要集中在企

业年度报告与 ＩＰＯ 招股说明书中。 尽管 ＩＰＯ 招股说

明书强制性创新信息披露较年报要丰富， 但其披露不

具有连续性， 行业企业也难以横向比较。 因此， 本文

指标构建以上市企业年报报告为对象。
创新文本信息披露 （ＲＤＩＮ） 指标在 ＷｉｎＧｏ 数据

平台处理采用 “种子词＋相似词” 词向量构建获取，
对企业描述性创新文本信息进行统计以衡量创新文本

披露水平， 采集范围限定在新企业会计准则全面实施

之后的企业年度报告。 主要步骤如下： （１） 确定种

子词汇。 现有文献主要分为两类： 一是与研发活动相

关的研究 （Ｍｅｒｋｌｅｙ， ２０１４［２６］ ）， 二是广义创新的相

关研究 （Ｂｅｌｌｓｔａｍ 等， ２０２０［２７］ ）。 考虑到描述性创新

以技术创新为主， 以第一类研究为主要参考， 辅之以

第二类研究， 同时认真研读财报样本进行校验。 经过

筛选确定种子词汇。 （２） 相似词扩充。 Ｗｏｒｄ２Ｖｅｃ 模

型根据上下文内容将词汇表征为多维向量， 并通过计

算向量的相似度得到词汇间的语义相似性。 该模型不

仅能克服稀疏向量表征的维数灾难， 而且能克服中文

词汇的语境鸿沟。 同时， 依照相似度大小对扩充词进

行排序， 得到种子词汇的前 ２００ 个相似词汇。 经过去

除重复词汇和部分低频词汇之后， 得到了 ３９５ 个描述

性创新关键词。 （３） 通过 ＷｉｎＧｏ 数据平台自然语言

处理和文本分析计算出技术创新词汇的词频， 将该组

词汇词频占该企业年度报告总词频的比例乘以 １００ 后

得到企业创新文本披露的总指标 ＲＤＩＮ， 指标值越大，
代表企业披露的研发信息越丰富。

为检验有效性， 进行文本指标的信度和效度测

试： 一是邀请业界专家对创新文本信息披露指标进行

核验， 并将 ＲＤＩＮ 指标和目前文献中的定量创新指标

进行交叉验证。 按行业抽取描述性创新词频比例最高

的前 ５ 家公司， 将公司在其他渠道树立的形象和创新

文本信息披露指标进行比较， 结果验证 ＲＤＩＮ 指标能

够较为准确地衡量企业的创新水平。 二是选取研发强

度和专利作为衡量企业创新水平的传统指标， 进行

ＲＤＩＮ 指标与传统创新指标的相关性分析。 结果验证

ＲＤＩＮ 指标与传统创新指标呈现出显著的正相关关系，
且时间趋势和行业分布总体一致。

３􀆰 工具变量———股票特质收益率 （Ａｌｐｈａ）。
企业间同群效应影响的最大难题在于， 企业创新

投资决策天然具有内生性问题， 例如行业企业受到同

一外部事件或政策的影响， 会呈现行业共振正向相

关。 为 解 决 内 生 性 问 题， 参 考 Ｌｅａｒｙ 和 Ｒｏｂｅｒｔｓ
（２０１４） ［３］的做法， 选取股票特质收益率 （Ａｌｐｈａ） 作

为工具变量①， 选取原因在于： 一是股票特质收益率

仅包含个股的特有信息， 同行企业股票特质收益率将

不会包含能够影响整个市场和行业的因素， 具有工具

变量所需的外生性； 二是个股价格会对企业创新决策

产生影响， 与内生变量具有相关性。
变量定义见表 １。

３６
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表 １ 变量定义表

变量名称 变量标记 变量说明

被解释变量 ＲＤ 企业研发投入 Ｒ＆Ｄ ／ 营业收入

解释变量 ＰｅｅｒＲＤＩＮ 创新文本信息 年报创新文本信息披露

控制变量

ＰｅｅｒＲＤ 同行企业研发投入 除目标企业的同行其他企业的企业 Ｒ＆Ｄ ／ 营业收入

ＰｅｅｒＬｅｖ 同行企业资产负债率 除目标企业的同行其他企业总负债 ／ 总资产的年度均值

ＰｅｅｒＳｉｚｅ 同行企业公司规模 除目标企业的同行其他企业 ｌｎ （总资产额） 的年度均值

ＰｅｅｒＣａｓｈ 同行企业现金持有 除目标企业的同行其他企业现金等价物 ／ 总资产的年度均值

ＰｅｅｒＲｏａ 同行企业资产收益率 除目标企业的同行其他企业净利润 ／ 总资产的年度均值

ＰｅｅｒＡｇｅ 同行企业企业年龄 企业上市年份至统计年份长短赋值

ＰｅｅｒＫＨ 同行企业资本人力比 除目标企业的同行其他企业每一人力员工占用固定资产的年度均值

Ｌｅｖ 资产负债率 总负债 ／ 总资产

Ｓｉｚｅ 公司规模 Ｌｎ（总资产）

Ｃａｓｈ 现金持有 现金等价物 ／ 总资产

Ｒｏａ 资产收益率 净利润 ／ 总资产

Ａｇｅ 企业年龄 企业上市年份至统计年份年数长短赋值

ＫＨ 资本员工比 每一员工人力占用固定资产

（三） 描述统计和相关系数

变量的描述性统计如表 ２。 企业创新投入水平

（ＲＤ） 均值在 ０􀆰 ０２９ ５， 最 小 值 为 ０， 最 大 值 为

０􀆰 ２１９， 可看出尽管企业总体 ＲＤ 水平合理， 部分企

业 ＲＤ 水平明显偏低。 ＲＤＩＮ 为企业创新文本信息，
最低 ０％， 最高达 ０􀆰 ０３８ ３， 平均为 ０􀆰 ７７％； ＰｅｅｒＲＤＩＮ

为同行企业创新文本信息， 最低 ０􀆰 ３２％， 最高达

１􀆰 ２６％， 平均为 ０􀆰 ８０％， 不但企业创新投资投入差异

较大， 而且创新文本信息同样差异较大。 进一步统计

行业均值和中位数发现， 各个行业的企业创新投资投

入和创新文本信息同样差异较大， 说明探究同行创新

文本信息对目标企业创新投入的影响具有统计意义。

表 ２ 变量描述性统计

ｖａｒｉａｂｌｅ Ｎ ｍｅａｎ ｓｄ ｍｉｎ ｐ２５ ｐ５０ ｐ７５ ｍａｘ

ＲＤ ２５ ３７２ ０􀆰 ０２９ ５ ０􀆰 ０３９ ４ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０１９ ２ ０􀆰 ０４２ ０ ０􀆰 ２１９ ０

ＰｅｅｒＲＤＩＮ ２５ ３７２ ０􀆰 ００７ ９ ０􀆰 ００２ ５ ０􀆰 ００３ ２ ０􀆰 ００５ ６ ０􀆰 ００８ ０ ０􀆰 ０１０ ２ ０􀆰 ０１２ ６

ＰｅｅｒＲＤ ２５ ３７２ ０􀆰 ０２５ ２ ０􀆰 ０２７ ５ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ００１ ８ ０􀆰 ０１６ ６ ０􀆰 ０３９ １ ０􀆰 １１１ ０

ＰｅｅｒＬｅｖ ２５ ３７２ ０􀆰 ４１９ ０ ０􀆰 ０９２ ９ ０􀆰 ２４３ ０ ０􀆰 ３５１ ０ ０􀆰 ４０４ ０ ０􀆰 ４７０ ０ ０􀆰 ６７３ ０

ＰｅｅｒＳｉｚｅ ２５ ３７２ ２１􀆰 ９４０ ０ ０􀆰 ６４８ ０ ２０􀆰 ６７０ ０ ２１􀆰 ５４０ ０ ２１􀆰 ８５０ ０ ２２􀆰 ２３０ ０ ２４􀆰 １６０ ０

ＰｅｅｒＣａｓｈ ２５ ３７２ ０􀆰 １９８ ０ ０􀆰 ０６４ ８ ０􀆰 ０８６ ８ ０􀆰 １６０ ０ ０􀆰 １８６ ０ ０􀆰 ２２９ ０ ０􀆰 ４３５ ０

ＰｅｅｒＲｏａ ２５ ３７２ ０􀆰 ０４７ ７ ０􀆰 ０２１ ７ －０􀆰 ０１３ １ ０􀆰 ０３５ ５ ０􀆰 ０４６ ９ ０􀆰 ０６０ １ ０􀆰 １１５ ０

ＰｅｅｒＡｇｅ ２５ ３７２ １􀆰 ９６０ ０ ０􀆰 ３６２ ０ １􀆰 １３９ ０ １􀆰 ７２９ ０ １􀆰 ９１６ ０ ２􀆰 １８５ ０ ２􀆰 ７６９ ０

ＰｅｅｒＫＨ ２５ ３７２ ０􀆰 ００７ １ ０􀆰 ０１１ ５ ０􀆰 ００１ ０ ０􀆰 ００２ ８ ０􀆰 ００３ ７ ０􀆰 ００６ ０ ０􀆰 ０６９ ４

Ｌｅｖ ２５ ３７２ ０􀆰 ４１８ ０ ０􀆰 ２０６ ０ ０􀆰 ０４８ ６ ０􀆰 ２５２ ０ ０􀆰 ４１２ ０ ０􀆰 ５７６ ０ ０􀆰 ８７９ ０

Ｓｉｚｅ ２５ ３７２ ２１􀆰 ９４０ ０ １􀆰 ２５５ ０ １９􀆰 ５５０ ０ ２１􀆰 ０２０ ０ ２１􀆰 ７７０ ０ ２２􀆰 ６５０ ０ ２５􀆰 ８５０ ０

Ｃａｓｈ ２５ ３７２ ０􀆰 １９８ ０ ０􀆰 １４６ ０ ０􀆰 ０１４ ３ ０􀆰 ０９４ ３ ０􀆰 １５５ ０ ０􀆰 ２５９ ０ ０􀆰 ７０７ ０

Ｒｏａ ２５ ３７２ ０􀆰 ０４７ ５ ０􀆰 ０５８ ３ －０􀆰 １６９ ０ ０􀆰 ０１６ ７ ０􀆰 ０４２ ９ ０􀆰 ０７７ ２ ０􀆰 ２２６ ０

Ａｇｅ ２５ ３７２ １􀆰 ９５９ ０ ０􀆰 ９１６ ０ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ３８６ ０ ２􀆰 １９７ ０ ２􀆰 ７０８ ０ ３􀆰 ２１９ ０

ＫＨ ２５ ３７２ ０􀆰 ００５ ４ ０􀆰 ００９ ５ ０􀆰 ０００ １ ０􀆰 ００１ ４ ０􀆰 ００２ ６ ０􀆰 ００５ ２ ０􀆰 ０６５ ９

４６
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　 　 表 ３ 报告了变量的相关系数， 结果显示， 同行企

业创 新 文 本 信 息 （ ＰｅｅｒＲＤＩＮ ） 与 企 业 创 新 投 入

（ＲＤ） 的相关系数为 ０􀆰 ５６６， 在 １％水平显著正相关，
说明同行企业创新文本信息越多， 有助于促使目标企

业增加创新投入， 初步支持假设 Ｈ１。 同时， 同行研

发投入 （ＰｅｅｒＲＤ） 与目标企业的研发投入 （ＲＤ） 呈

现显著正向。 另外， 方差膨胀因子 ＶＩＦ 值显示， 最高

为 ３􀆰 ６５， 平均 ２􀆰 ０６， 不超过 ４， 不存在严重共线性。

表 ３ 变量 Ｐｅａｒｓｏｎ 相关系数

ＲＤ ＰｅｅｒＲＤＩＮ ＰｅｅｒＲＤ ＰｅｅｒＬｅｖ ＰｅｅｒＳｉｚｅ ＰｅｅｒＣａｓｈ ＰｅｅｒＲｏａ ＰｅｅｒＡｇｅ ＰｅｅｒＫＨ Ｌｅｖ Ｓｉｚｅ Ｃａｓｈ Ｒｏａ Ａｇｅ ＫＨ

ＲＤ １　 　

ＰｅｅｒＲＤＩＮ ０􀆰 ５６６∗∗∗ １　 　

ＰｅｅｒＲＤ ０􀆰 ５００∗∗∗ ０􀆰 ６７４∗∗∗ １　 　

ＰｅｅｒＬｅｖ －０􀆰 ３７７∗∗∗ －０􀆰 ５６８∗∗∗ －０􀆰 ５１６∗∗∗ １　 　

ＰｅｅｒＳｉｚｅ －０􀆰 １９２∗∗∗ －０􀆰 ３０８∗∗∗ －０􀆰 ３２１∗∗∗ ０􀆰 ５５９∗∗∗ １　 　

ＰｅｅｒＣａｓｈ ０􀆰 ２２５∗∗∗ ０􀆰 ３０２∗∗∗ ０􀆰 ４２２∗∗∗ －０􀆰 ５２４∗∗∗ －０􀆰 ５５８∗∗∗ １　 　

ＰｅｅｒＲｏａ ０􀆰 ０５３∗∗∗ ０􀆰 １３３∗∗∗ ０􀆰 ２０２∗∗∗ －０􀆰 ４７８∗∗∗ －０􀆰 ２８７∗∗∗ ０􀆰 ４０７∗∗∗ １　 　

ＰｅｅｒＡｇｅ －０􀆰 ３１１∗∗∗ －０􀆰 ５６７∗∗∗ －０􀆰 ４６０∗∗∗ ０􀆰 ５２２∗∗∗ ０􀆰 ５８７∗∗∗ －０􀆰 ５６３∗∗∗ －０􀆰 ３１９∗∗∗ １　 　

ＰｅｅｒＫＨ －０􀆰 ２２５∗∗∗ －０􀆰 ４２９∗∗∗ －０􀆰 ２８３∗∗∗ ０􀆰 ３４６∗∗∗ ０􀆰 ４０９∗∗∗ －０􀆰 ３９６∗∗∗ －０􀆰 １６８∗∗∗ ０􀆰 ３７９∗∗∗ １　 　

Ｌｅｖ －０􀆰 ３４８∗∗∗ －０􀆰 ２４９∗∗∗ －０􀆰 ２２７∗∗∗ ０􀆰 ３８６∗∗∗ ０􀆰 ２３８∗∗∗ －０􀆰 ２０８∗∗∗ －０􀆰 １８５∗∗∗ ０􀆰 ２１５∗∗∗ ０􀆰 １５２∗∗∗ １　 　

Ｓｉｚｅ －０􀆰 １８６∗∗∗ －０􀆰 １５９∗∗∗ －０􀆰 １６３∗∗∗ ０􀆰 ２６４∗∗∗ ０􀆰 ４６１∗∗∗ －０􀆰 ２７９∗∗∗ －０􀆰 １４９∗∗∗ ０􀆰 ２９５∗∗∗ ０􀆰 ２０３∗∗∗ ０􀆰 ４５４∗∗∗ １　 　

Ｃａｓｈ ０􀆰 ２３８∗∗∗ ０􀆰 １３１∗∗∗ ０􀆰 １８２∗∗∗ －０􀆰 ２０３∗∗∗ －０􀆰 ２４１∗∗∗ ０􀆰 ３７７∗∗∗ ０􀆰 １５５∗∗∗ －０􀆰 ２２９∗∗∗ －０􀆰 １７０∗∗∗ －０􀆰 ４２２∗∗∗ －０􀆰 ２５１∗∗∗ １　 　

Ｒｏａ ０􀆰 ０８１∗∗∗ ０􀆰 ０５７∗∗∗ ０􀆰 ０７０∗∗∗ －０􀆰 １６１∗∗∗ －０􀆰 １０８∗∗∗ ０􀆰 １２９∗∗∗ ０􀆰 ２３６∗∗∗ －０􀆰 １０５∗∗∗ －０􀆰 ０６０∗∗∗ －０􀆰 ３９２∗∗∗ －０􀆰 ０４３∗∗∗ ０􀆰 ３１１∗∗∗ １　 　

Ａｇｅ －０􀆰 ２８１∗∗∗ －０􀆰 ２１４∗∗∗ －０􀆰 １７７∗∗∗ ０􀆰 １８９∗∗∗ ０􀆰 ２２９∗∗∗ －０􀆰 ２０９∗∗∗ －０􀆰 １１１∗∗∗ ０􀆰 ３２８∗∗∗ ０􀆰 １４７∗∗∗ ０􀆰 ３９７∗∗∗ ０􀆰 ３６１∗∗∗ －０􀆰 ３７１∗∗∗ －０􀆰 ２９０∗∗∗ １　 　

ＫＨ －０􀆰 １８１∗∗∗ －０􀆰 ２７２∗∗∗ －０􀆰 ２００∗∗∗ ０􀆰 ２４１∗∗∗ ０􀆰 ３０８∗∗∗ －０􀆰 ２８５∗∗∗ －０􀆰 １１７∗∗∗ ０􀆰 ２９０∗∗∗ ０􀆰 ４９１∗∗∗ ０􀆰 １８４∗∗∗ ０􀆰 ３２１∗∗∗ －０􀆰 ２２５∗∗∗ －０􀆰 ０９８∗∗∗ ０􀆰 １８１∗∗∗ １

四、 回归检验分析

（一） 同行企业创新文本信息对目标企业创新投

入的同群效应

为减少潜在内生性问题， 被解释变量采用滞后一

期 （Ｆ􀆰 ＲＤ）， 基准模型回归的实际样本数量为２２ ００７
个， 假设 Ｈ１ 实证检验结果如表 ４ 所示。 从表 ４ 列

（１） 可看出， 同行业企业创新文本信息 ＰｅｅｒＲＤＩＮ 对

于目标企业创新投资 （ＲＤ） 的作用是显著正向， 影

响系数为 ４􀆰 ７２０ ５， 在 １％的水平上显著。 列 （２）、
列 （３） 在控制行业和年份下， 同行业企业描述性创

新 ＰｅｅｒＲＤＩＮ 对于目标企业创新投资 （ＲＤ） 的影响依

然显著正向， 影响系数为 １􀆰 ３８５ ０、 １􀆰 ６９５ ９， 在 １％
的水平上显著； 列 （４）、 列 （５） 继续加入目标企业

控制变量后， 同行业企业描述性创新 ＰｅｅｒＲＤＩＮ 对于

目标企业创新投资 （ＲＤ） 的影响系数为 ０􀆰 ８５４ ３、
０􀆰 ５０８ ８， 分别在 １％和 ５％的水平上显著。 可以看出，
同行业企业创新文本信息越多， 目标企业的创新投入

增加越多， 具有 “同群效应”， 假设 Ｈ１ 得到验证。
其他变量如同行企业的研发投入 （ＰｅｅｒＲＤ）、 现

金持有 （ＰｅｅｒＣａｓｈ）、 资本劳动比 （ＰｅｅｒＫＨ） 对目标

企业的创新投入也产生显著的影响作用， 不过在加入

目标企业的相应控制变量包括目标企业创新投入

（ＲＤ） 之后， 同行企业相关变量的显著水平降低， 而

目标企业控制变量的影响系数显著， 比如目标企业创

新投入 （ＲＤ） 系数在 １％的水平上高度显著。 这与

之前文献预期基本一致。 后续回归均使用包括了同行

企业控制变量、 目标企业控制变量和行业年份控制变

量的基准模型进行检验。
基准模型检验多列结果均表明， 同行企业创新文

本信息披露确实存在同群效应， 假设 Ｈ１ 得到验证。
相比数字形式的财务信息来说， 丰富多样的文本信

息， 能够提供更多与技术研发创新相关的重要描述与

内容表达。 同行企业披露的创新文本信息是目标企业

进行创新投资的一个重要参考标杆， 为了减少创新不

确定性， 目标企业需要不断与同行业竞争企业比较，
获取行业对手创新文本信息， 以此来调整自己的创新

投入。 创新文本信息存在同群效应， 有助于解释我国

上市企业存在创新投入不断攀升、 利润率不断下降的

“投入多不增利” 现象。
５６
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表 ４ 同行企业创新文本信息对目标企业创新投入的同群效应

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ
（１） （２） （３） （４） （５）

Ｆ􀆰 ＲＤ Ｆ􀆰 ＲＤ Ｆ􀆰 ＲＤ Ｆ􀆰 ＲＤ Ｆ􀆰 ＲＤ

ＰｅｅｒＲＤＩＮ
４􀆰 ７２０ ５∗∗∗

（１５􀆰 ９２０ １）
１􀆰 ３８５ ０∗∗∗

（５􀆰 １３４ ４）
１􀆰 ６９５ ９∗∗∗

（３􀆰 ９８９ ２）
０􀆰 ８５４ ３∗∗∗

（３􀆰 ６２２ ７）
０􀆰 ５０８ ８∗∗

（１􀆰 ９７０ ０）

ＰｅｅｒＲＤ
０􀆰 ３９２ ４∗∗∗

（２２􀆰 ３１６ ４）
０􀆰 ４２１ ６∗∗∗

（１０􀆰 ６６２ ８）
０􀆰 １７９ ８∗∗∗

（１１􀆰 ４７６ ０）
０􀆰 ００５ ５

（０􀆰 ２４９ ７）

ＰｅｅｒＬｅｖ
－０􀆰 ００３ ２

（－０􀆰 ６０７ ５）
０􀆰 ００９ ５∗

（１􀆰 ７６０ ５）
０􀆰 ０００ ３

（０􀆰 ０７４ ３）
０􀆰 ００１ ４

（０􀆰 ４７１ １）

ＰｅｅｒＳｉｚｅ
－０􀆰 ０００ １

（－０􀆰 １１９ ５）
－０􀆰 ００１ ０

（－０􀆰 ８９６ １）
－０􀆰 ０００ ３

（－０􀆰 ４１２ ７）
０􀆰 ０００ ９

（１􀆰 ４６８ ０）

ＰｅｅｒＣａｓｈ
－０􀆰 ０３１ ２∗∗∗

（－６􀆰 ０７３ ３）
－０􀆰 ０４０ ５∗∗∗

（－５􀆰 ３２７ ３）
－０􀆰 ０２４ ０∗∗∗

（－５􀆰 ２８２ ８）
－０􀆰 ００７ ８∗∗

（－２􀆰 ０３８ ３）

ＰｅｅｒＲｏａ
０􀆰 ０１１ １

（１􀆰 １７１ ０）
０􀆰 ０１２ ９

（１􀆰 １３２ ８）
０􀆰 ００６ ０

（０􀆰 ７１８ ７）
０􀆰 ００１ ７

（０􀆰 ２３０ ２）

ＰｅｅｒＡｇｅ
－０􀆰 ０００ ４

（－０􀆰 ３２９ ９）
－０􀆰 ００１ ０

（－０􀆰 ７９３ ４）
－０􀆰 ００１ ４

（－１􀆰 ３７６ ７）
－０􀆰 ００２ １∗∗∗

（－３􀆰 ０８３ ４）

ＰｅｅｒＫＨ
０􀆰 ０５７ ６∗∗

（１􀆰 ９８０ １）
０􀆰 ０９０ ６∗∗∗

（４􀆰 ７７１ ７）
０􀆰 ０３５ ５

（１􀆰 ４０２ ７）
０􀆰 ０１５ ３

（１􀆰 ２５８ ２）

ＲＤＩＮ
０􀆰 ４８１ ９∗∗∗

（８􀆰 ２３３ ３）
０􀆰 ４０１ ８∗∗∗

（８􀆰 ５４５ ８）

ＲＤ
０􀆰 ４６８ ８∗∗∗

（７２􀆰 ６６４ ７）
０􀆰 ８１７ ８∗∗∗

（８５􀆰 ２５９ ８）

Ｌｅｖ
－０􀆰 ００４ ０∗∗∗

（－３􀆰 １９０ ４）
－０􀆰 ００２ ８∗∗∗

（－３􀆰 ３１１ ５）

Ｓｉｚｅ
０􀆰 ００１ ７∗∗∗

（５􀆰 ６５７ ３）
０􀆰 ０００ ０

（０􀆰 ２５０ １）

Ｃａｓｈ
０􀆰 ００２ ５∗

（１􀆰 ８７３ ５）
０􀆰 ００４ ５∗∗∗

（４􀆰 １７５ ６）

Ｒｏａ
０􀆰 ０１５ ４∗∗∗

（５􀆰 ４０５ ６）
０􀆰 ０２０ ７∗∗∗

（６􀆰 ９２６ ５）

Ａｇｅ
－０􀆰 ００４ ３∗∗∗

（－９􀆰 ３８４ ０）
－０􀆰 ０００ ６∗∗∗

（－３􀆰 ６４４ ４）

ＫＨ
－０􀆰 ０２８ ４

（－１􀆰 ２４１ ６）
－０􀆰 ０００ ９

（－０􀆰 ０８６ ３）

年份 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

行业 Ｙｅｓ Ｎｏ Ｙｅｓ Ｎｏ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２２ ００７ ２２ ００７ ２２ ００７ ２２ ００７ ２２ ００７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ４１８ ０􀆰 １８３ ０􀆰 ４２７ ０􀆰 ３８２ ０􀆰 ８２４

　 　 注： ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示 １０％、 ５％、 １％显著性水平， 括号内为 ｔ 值。 以下表同。

（二） 同行企业创新文本信息同群效应内生性问

题处理： 工具变量回归

企业创新投资决策具有同时性， 或者行业内企业

受到同一外部冲击引起共同反应， 可能导致严重的内

生性问题。 对于前者， 我们已在基准回归中采用解释

变量滞后一期解决； 对于后者我们拟采用工具变量回

归， 引入股票特质收益率工具变量， 采用二阶段最小

二乘法 （２ＳＬＳ） 和系统 ＧＭＭ 估计法 （ ＳＹＳ⁃ＧＭＭ）
两种方法检验。

２ＳＬＳ 是普遍的一种工具变量法。 第一阶段回归

如表 ５ 列 （ １）， 同行企业平均股票特质收益率

（ＰｅｅｒＡｌｐｈａ） 对同行企业创新文本信息 （ＰｅｅｒＲＤＩＮ）
的影响系数为 ０􀆰 ０１０ ９， 工具变量与内生变量显著正

相关。 Ｃｒａｇｇ⁃Ｄｏｎａｌｄ Ｗａｌｄ Ｆ 值大于 １０， 说明不存在

弱工具变量问题。 第二阶段回归如表 ５ 列 （２）， 同

行企业创新文本信息 （ＰｅｅｒＲＤＩＮ） 对目标企业创新

投资 （ Ｆ􀆰 ＲＤ） 的系数为 １０􀆰 ２０１ ４， 显著正相关。
２ＳＬＳ 检验结果支持 Ｈ１ 假设。

６６
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在动态面板数据模型中， ＳＹＳ⁃ＧＭＭ 利用样本信

息更充分， 估计更有效。 前面述及股票特质收益率工

具变量选取的内生性和外生性理由， 加上滞后期因变

量 （Ｆ􀆰 ＲＤ） 和自变量 （ＰｅｅｒＲＤＩＮ） 高度相关， 符合

面板数据广义矩估计的条件， 为此采用 ＳＹＳ⁃ＧＭＭ 再

次检定。 Ｈａｎｓｅｎ 检验的 ｐ 值大于 ０􀆰 １， 说明选取的工

具变量不存在过度识别问题； ＩＶ 类型工具变量检验

的 ｐ 值大于 ０􀆰 １， 通过工具变量外生性检验。 表 ５ 列

（３） 显示， 同行企业创新信息 （ＰｅｅｒＲＤＩＮ） 对目标

企业创新投资 （Ｆ􀆰 ＲＤ） 的系数为 ４􀆰 ６９４ ５， 显著为

正， 依然支持 Ｈ１ 假设。

表 ５ 工具变量的 ２ＳＬＳ 估计和 ＳＹＳ⁃ＧＭＭ 估计

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ

（１） （２） （３）

２ＳＬＳ 第一阶段 ２ＳＬＳ 第二阶段 系统 ＧＭＭ

ＰｅｅｒＲＤＩＮ Ｆ􀆰 ＲＤ Ｆ􀆰 ＲＤ

ＰｅｅｒＲＤＩＮ
１０􀆰 ２０１ ４∗∗∗

（２􀆰 ６８８ １）
４􀆰 ６９４ ５∗∗∗

（３􀆰 ８６６ ８）

Ｌ􀆰 ＰｅｅｒＡｌｐｈａ
０􀆰 ０１０ ９∗∗∗

（１０􀆰 ４８１ ９）
控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

行业 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １８ １２９ １８ １２９ １８ １２９

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ５１２ ０􀆰 ８１７

上述两个工具变量回归结果再次说明， 在排除同

行企业受到行业外部冲击同时影响的前提下， 同行企

业研发文本披露确实正向显著影响目标企业的研发投

入增加， 存在同群效应， 均支持 Ｈ１ 假设。

上述两个工具变量回归结果再次说明， 在排除同

行企业受到行业外部冲击同时影响的前提下， 同行企

业创新文本信息确实正向显著影响目标企业的创新投

入增加， 存在同群效应。 综合表 ４ 和表 ５ 结果表明，
假设 Ｈ１ 结论稳健。

（三） 竞争机制检验

竞争机制是同群效应的一个重要产生机制。 为

此， 我们进行同行企业竞争机制检验， 分别以表示市

场竞争激烈程度的 ＩＳ、 ＴＣ 为中介变量， 采用中介效

应模型来检验竞争机制。
从表 ６ 列 （２）、 列 （３） 看， 同群企业创新文本

信息对行业市场竞争激烈程度 （ ＩＳ）、 ＩＳ 对企业创新

分别是显著为负 （ －０􀆰 ９２６ ９， １％显著）、 显著为负

（ － ０􀆰 ０１０ ５， １０％ 显著）， 存在明显的中介效应，
Ｓｏｂｅｌ 检验系数显著支持。 这个结果表明， 行业市场

竞争激烈程度在同群企业创新文本信息与目标企业创

新投入之间起着部分中介作用。 同时， 市场竞争激烈

程度较高在一定程度上有助于行业间企业创新信息互

动与企业创新行为市场化决定。 从表 ６ 列 （５）、 列

（６） 看， 同群企业创新文本信息对行业市场竞争激

烈程度 （ ＴＣ）、 ＴＣ 对企业创新分别是显著为负

（－０􀆰 ３８８ １， ５％显著）、 显著为负 （－０􀆰 ００２ ５， １％显

著）， 存在明显的中介效应， Ｓｏｂｅｌ 检验亦同样支持。
这两个中介效应检验表明， 行业市场竞争激烈程度在

同群企业创新文本信息与目标企业创新投入之间起着

中介作用， 竞争机制可以部分解释同行企业创新文本

信息同群效应的产生机制， 支持假设 Ｈ２。

表 ６ 竞争机制检验

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

以 ＩＳ 为中介变量 以 ＴＣ 为中介变量

Ｆ􀆰 ＲＤ ＩＳ Ｆ􀆰 ＲＤ Ｆ􀆰 ＲＤ ＴＣ Ｆ􀆰 ＲＤ

ＰｅｅｒＲＤＩＮ
０􀆰 ８５４ ３∗∗∗

（３􀆰 ６２２ ７）
－０􀆰 ９２６ ９∗∗∗

（－３􀆰 ２５９ ２）
０􀆰 ８３７ ３∗∗∗

（３􀆰 ５４８ ５）
０􀆰 ８５４ ３∗∗∗

（３􀆰 ６２２ ７）
－０􀆰 ３８８ １∗∗

（２􀆰 １６６ ２）
０􀆰 ８６６ ４∗∗∗

（３􀆰 ６７４ ９）

ＩＳ
－０􀆰 ０１０ ５∗

（－１􀆰 ９５２ ３）

ＴＣ
－０􀆰 ００２ ５∗∗∗

（－３􀆰 ６１３ ４）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

行业 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２２ ００７ ２５ ３７２ ２２ ００７ ２２ ００７ ２５ ３７２ ２２ ００７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ３８２ ０􀆰 １７１ ０􀆰 ３８２ ０􀆰 ３８２ ０􀆰 ０９６ ０􀆰 ３８３

Ｓｏｂｅｌ Ｐ 值 ０􀆰 ０１２∗∗ ０􀆰 ００８∗∗∗

７６
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（四） 学习机制检验

已有文献表明， 信息学习需求是企业决策模仿行

为的重要动机。 陆蓉 （２０１７） ［１８］发现， 行业内具有信

息优势的企业决策具有相对独立性， 而信息劣势的企

业则会参考行业龙头企业的决策。 为此， 我们进行同

行企业学习机制检验， 以表示学习需求程度的

ＢＯＴ１０、 ＢＯＴ２０、 ＢＯＴ８０ 与解释变量乘积项为观察

变量。
表 ７ 回归结果可知， 交乘项 ＢＯＴ１０×ＰｅｅｒＲＤＩＮ 的

回归系数分别为 １􀆰 ７２４ ５， 通过 １％的显著性水平检

验。 该结果表明， 处于信息劣势的目标企业创新投资

决策向行业领先企业学习， 存在同行企业创新文本信

息的同群效应。 交乘项 ＢＯＴ２０ ×ＰｅｅｒＲＤＩＮ、 ＢＯＴ８０ ×
ＰｅｅｒＲＤＩＮ 的回归系数分别为 １􀆰 １６７ ７、 ０􀆰 ７３４ ６， 分别

通过 ５％、 １０％的显著性水平检验。 进一步对比系数

说明， 行业领先企业创新文本信息在同行企业中引领

学习需求， 行业地位越靠后的企业创新投入水平受到

同行企业特别是领先企业的创新文本信息披露的影响

更大， 但是行业地位中间的企业创新投入水平受到同

行创新文本信息披露的影响变小。 这三个检验说明，
同行领先者企业创新文本信息披露增加， 追随者目标

企业的创新投入会相应增加， 支持假设 Ｈ３。 信息学

习需求在一定程度上突显了同行企业创新文本信息披

露的信息需求方向， 即目标追随者企业向同行领先者

企业的信息学习需求。 同样地， 学习机制亦能够解释

同行企业创新文本信息的同群效应的产生机制。

①　 由于篇幅所限， 稳健性检验结果未在正文中列示， 感兴趣的读者可联系作者索取。

表 ７ 学习机制检验

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ
（１） （２） （３）

Ｆ􀆰 ＲＤ Ｆ􀆰 ＲＤ Ｆ􀆰 ＲＤ

ＰｅｅｒＲＤＩＮ
０􀆰 ８２９ １∗∗∗

（３􀆰 ５００ ７）
０􀆰 ８９４ ９∗∗∗

（３􀆰 ７６２ ２）
１􀆰 ２１２ ０∗∗∗

（３􀆰 ８４７ ５）

ＢＯＴ１０
－０􀆰 ００２ ７

（－０􀆰 ９６２ ２）

ＢＯＴ１０×ＰｅｅｒＲＤＩＮ
１􀆰 ７２４ ５∗∗∗

（３􀆰 ７４８ ５）

ＢＯＴ２０
－０􀆰 ００１ ２

（－０􀆰 ６６７ ２）

ＢＯＴ２０×ＰｅｅｒＲＤＩＮ
１􀆰 １６７ ７∗∗

（２􀆰 ４３１ ７）

ＢＯＴ８０
０􀆰 ００１ ４

（０􀆰 ６１３ ３）

ＢＯＴ８０×ＰｅｅｒＲＤＩＮ
０􀆰 ７３４ ６∗

（１􀆰 ８５２ ７）

续前表

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ
（１） （２） （３）

Ｆ􀆰 ＲＤ Ｆ􀆰 ＲＤ Ｆ􀆰 ＲＤ

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

行业 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２２ ００７ ２２ ００７ １９ ５８２

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ３８２ ０􀆰 ３８２ ０􀆰 ４０５

（五） 稳健性检验①

１􀆰 变更被解释变量指标。
变更指标衡量为： 研发投入 ／期末总资产 （ＲＤ＿

Ａ）； 用研发投入的行业和年度中位数填补缺失值

（ＲＤ＿Ｍ）。 将被解释变量 （Ｆ􀆰 ＲＤ） 替换为 Ｆ􀆰 ＲＤ＿Ａ、
Ｆ􀆰 ＲＤ＿Ｍ， 分别代入基准回归模型， 其他控制变量不

变。 两个回归结果均表明， 同群企业创新文本信息对

目标企业创新投入的影响为正向显著， 结果与基准假

设一致。
２􀆰 被解释变量不同滞后期。
采用当期 （ＲＤ）、 未来一期 （Ｆ􀆰 ＲＤ）、 未来二

期 （Ｆ２􀆰 ＲＤ）、 未来三期 （Ｆ３􀆰 ＲＤ） 的研发投入作为

被解释变量。 不像财务数据存在历史年份的勾稽连

续， 创新文本信息存在年度跳跃变化性， 同群企业创

新文本信息对目标企业后续年份创新投入的信息同群

效应逐年递减。
３􀆰 替换解释变量。
对管理层分析和展望 （ＭＤ＆Ａ） 部分进行创新文

本分析得到解释变量 ＰｅｅｒＲＤＩＮ＿ＭＤＡ。 将解释变量

ＰｅｅｒＲＤＩＮ 替换为 ＰｅｅｒＲＤＩＮ＿ＭＤＡ， 分别代入基准回归

模型， 其他控制变量不变。 回归结果均表明， 同群企

业创新文本信息对目标企业创新投入的影响为正向显

著， 结果与基准假设一致。
４􀆰 子样本检验： 研发投入强的技术企业。
借鉴黎文靖和郑曼妮 （２０１６） ［２８］的研究和国家发

改委 ２０１７ 年高技术制造行业划分， 我们选取高技术

制造企业 ９ ２６５ 个样本进行基准回归检验。 结果表

明， 同群企业创新文本信息对目标企业创新投入的影

响均为正向显著， 结果与前述假设一致。
５􀆰 其他内生性问题处理。
（１） 采用残差法回归。 对同行企业创新文本信

８６
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息 （ＰｅｅｒＲＤＩＮ） 和目标企业创新文本信息 （ＲＤＩＮ）
进行回归， 得到残差 ＰｅｅｒＲＤＩＮｒｅｓ， 表示在排除行业

基本创新文本信息后的同行企业创新文本信息增量。
将残差放入基准回归模型， 主要解释变量同行企业创

新文本信息残差 （ ＰｅｅｒＲＤＩＮｒｅｓ） 的系数依然显著

正向。
（２） 采用公司固定效应回归。 为解决遗漏变量

所造成的内生性可能问题， 我们在模型 （１） 的回归

中加入公司固定效应， 替换行业固定效应。 控制公司

固定效应的结果显示， 同群企业创新文本信息

（ＰｅｅｒＲＤＩＮ） 的影响系数为 ０􀆰 ８５４ ３， 在 １％的水平上

显著， 这表明在控制了公司固定效应之后， 同群企业

创新文本信息与目标企业创新投入之间正向关系仍然

成立， 遗漏变量问题并不影响研究结论。

五、 进一步拓展分析

（一） 同行企业信息可比性的调节作用

可比性是信息披露的重要质量属性， 可帮助信息

使用者识别和比较各类投资异同， 优化其配置决策

（Ｂａｒｔｈ， ２０１３［２９］）。 可比性可以作为投资者选择参照

对象的重要标准， 降低了投资者的信息加工成本， 可

比性可以促进盈余信息的跨公司传递。 袁知柱和张小

曼 （２０２０） ［３０］认为， 当可比性较高时， 主要股东或高

管能对同行业内公司间的重要信息及投资项目做充分

比较、 辨别和论证。 为此我们进行信息披露可比度调

节作用检验， 调节变量信息披露可比度指标选择盈余

差异度 （ＣｏｍｐＡｃｃｔ）① 和盈余变化同步性 （ＥａｒｎＣｏｖ）②。
在基准模型基础上， 将自变量×调节变量的乘积项纳

入回归方程， 若该乘积项系数显著， 则表明调节效应

显著。
表 ８ 列 （ １ ）、 列 （ ２ ） 结 果 显 示： 乘 积 项

ＰｅｅｒＲＤＩＮ×ＣｏｍｐＡｃｃｔ 的系数为 １７􀆰 ９５６ ６， 显著为正。
该结果表明， 企业信息可比性增强有助于同行业创

新文本信息的外溢， 有助于同行业创新文本信息的

外溢比较和学习便利， 有助于目标企业对比和吸收

同行业企业创新信息。 乘积项 ＰｅｅｒＲＤＩＮ×Ｅａｒｎ＿Ｃｏｖ
的系数为 １􀆰 １６１ ７， 显著为正， 同样支持类似结果。
基于信息披露可比性调节作用两个检验显示， 信息

披露可比度提高有助于同行业企业创新文本信息同

群效应， 信息可比性较强的同行企业之间更可能发

生同群效应。

表 ８ 同行企业信息可比性的调节作用

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ
（１） （２）

Ｆ􀆰 ＲＤ Ｆ􀆰 ＲＤ

ＰｅｅｒＲＤＩＮ
１􀆰 １５９ ６∗∗∗

（４􀆰 ４１８ ６）
０􀆰 ３９５ ４

（１􀆰 ５５５ ５）

ＣｏｍｐＡｃｃｔ
－０􀆰 ０９３ ６∗∗∗

（－２􀆰 ７６７ ３）

ＰｅｅｒＲＤＩＮ×ＣｏｍｐＡｃｃｔ
１７􀆰 ９５６ ６∗∗∗

（３􀆰 ７２２ ８）

ＥａｒｎＣｏｖ
－０􀆰 ００５ ６∗∗∗

（－２􀆰 ６３４ ８）

ＰｅｅｒＲＤＩＮ×ＥａｒｎＣｏｖ
１􀆰 １６１ ７∗∗∗

（４􀆰 ４２８ ２）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

行业 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １９ ５０３ １９ ５０３

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ４１２ ０􀆰 ４１３

（二） 目标企业融资约束的调节作用

从目标企业自身能力考虑， 创新投资不仅具有内

在髙风险、 收益不确定性等突出问题， 而且存在较为

严重的信息不对称， 道德风险问题严重。 与固定资产

投资相比， 创新投资面临的融资约束更为严重。 为此

我们检验目标企业融资约束在其创新文本信息同群效

应的调节作用， 调节变量融资约束指标采用 ＫＺ 指数③

和 ＷＷ 指数衡量④， 其数值越大， 融资约束越严重。

９６

①

②
③

④

盈余差异度 （ＣｏｍｐＡｃｃｔ）， 使用连续 １２ 个季度市账率与股票收益率回归获得预期盈余， 用两个公司预期盈余的差异绝对值平均后的相反数表

示盈余差异度。
盈余变化同步性 （ＥａｒｎＣｏｖ）， 用两公司第 ｔ 期前连续 １２ 个季度的的盈余为因、 自变量回归后得到的可决定系数 Ｒ２ 来表示。
ＫＺ 指数， 对全样本各个年度都按经营性净现金流 ／ 上期总资产 （ＣＦ）、 现金股利 ／上期总资产 （Ｄｉｖ）、 现金持有 ／上期总资产 （Ｃａｓｈ）、 资产

负债率 （Ｄｅｂｔ） 和 ＴｏｂｉｎＱ 进行分类构建 ５０％分位数， 小于 ５０％分位数的取值为 １， 否则为 ０， 将五个变量的 （１， ０） 取值加总得到 ＫＺｉｎｄｅｘ；
ＫＺｉｎｄｅｘ 对 ＣＦ、 Ｄｉｖ、 Ｃａｓｈ、 Ｄｅｂｔ 和 ＴｏｂｉｎＱ 五个变量进行有序逻辑模型回归； 在估计模型参数后， 计算模型拟合值， 即融资约束指数 ＫＺ。
ＷＷ 指数， 使用 Ｗｈｉｔｅｄ 和 Ｗｕ （２００６） 计算出的系数直接计算： ＷＷ ＝ －０􀆰 ０９１ＣＦ－０􀆰 ０６２ＤｉｖＰＯＳ＋０􀆰 ０２１ＴＬＴＤ－０􀆰 ０４４Ｓｉｚｅ＋０􀆰 １０２ＩＳＧ－０􀆰 ０３５ＳＧ，
其中， ＣＦ 是经营性净现金流与上期总资产的比值， ＤｉｖＰＯＳ 是分红时取值为 １ 的虚拟变量， ＴＬＴＤ 是长期负债与总资产之比， Ｓｉｚｅ 是总资产的

自然对数， ＩＳＧ 是企业所处行业的销售增长率， ＳＧ 是企业的销售增长率。
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类似地， 我们将自变量×调节变量的乘积项加入到基

准模型进行检验。
从表 １４ 中可以看到， 乘积项 ＰｅｅｒＲＤＩＮ×ＫＺ 的系

数为－０􀆰 １０９ ４， 显著为负。 该结果表明， 受限于融

资能力， 融资约束目标企业自身缺少资金支持研发

投入， 缺乏条件实施创新投资， 受到同行业企业创

新信息冲击影响的意愿就变弱。 相对地， 不受融资

约束目标企业能够筹集足够资金支持研发创新， 密

切关注同行业其他企业创新信息， 跟进同行其他企

业创新活动和创新动向， 持续投入参与竞争。 乘积

项 ＰｅｅｒＲＤＩＮ ×ＷＷ 的系数为 － ０􀆰 １８９ １， 显著为负，
同样支持类似结果。 从目标企业自身融资约束条件

的两个检验说明， 目标企业融资约束程度越低， 同

行企业创新文本信息对目标企业创新投入的同群效

应越显著。

表 １４ 目标企业融资约束的调节作用

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ
（１） （２）

Ｆ􀆰 ＲＤ Ｆ􀆰 ＲＤ

ＰｅｅｒＲＤＩＮ
０􀆰 ４２９ １

（１􀆰 ５８０ ９）
０􀆰 ７７７ ８∗∗∗

（２􀆰 ９３１ ７）

ＫＺ
０􀆰 ００１ ２∗∗∗

（４􀆰 ９４４ ８）

ＰｅｅｒＲＤＩＮ×ＫＺ
－０􀆰 １０９ ４∗∗∗

（－３􀆰 ９２６ ５）

ＷＷ
０􀆰 ００２ ０∗∗∗

（４􀆰 １９９ ８）

ＰｅｅｒＲＤＩＮ×ＷＷ
－０􀆰 １８９ １∗∗∗

（－２􀆰 ８１２ １）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

行业 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １８ ７８８ １８ ７８４

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ８３３ ０􀆰 ８４１

六、 结论和启示

基于 ２００８—２０１９ 年我国沪深上市企业文本数据，

本文检验创新文本信息是否对企业创新投入产生同群

效应。 结果显示， 我国上市企业创新文本信息确实存

在显著的 “同群效应”， 即当同行企业创新文本信息

披露增加， 目标企业的创新投入也会增加。 同群效应

产生机制之一是 “竞争机制”， 即竞争压力迫使同行

企业不断追赶行业创新节奏和创新步伐， 竞争程度

高、 不确定性强和增长速度快的行业同行信息同群效

应明显。 同群效应产生机制之二是 “学习机制”，
即市场地位低和信息竞争劣势的企业存在向行业领

先者学习的动机。 进一步拓展分析发现， 同行企业

信息可比性和目标企业融资约束对创新文本信息同

群效应具有调节作用： 信息可比性强的同行企业创

新文本信息对目标企业的创新投入正向影响更为显

著； 同行企业创新文本信息对融资约束低的目标企

业的创新投入更为显著。 本文的研究结论进一步从

同群效应视角解释近年来我国上市企业研发投入攀

升、 绩效下降的现象， 为促进企业科技创新投入提

供一定借鉴。
本文结论具有重要启示： （１） 增加对非财务信

息披露的规范监管。 信息披露是注册制的核心问题。
我国资本市场对非财务信息规范要求少， 非财务信息

披露存在披露不足、 质量不高等问题， 比如研究阶段

支出在管理费用明细表披露， 但支出名称繁多， 反映

出研发费用归集还缺乏会计制度上的规范性， 有必要

对投资决策参考价值大的企业研发信息适当做出规范

和披露。 （２） 加强科创企业行业信息披露与可比性。
随着创新驱动发展模式转变及资本市场科创企业发

展， 需要加强信息披露制度有效性改革， 研究提高科

创文本信息可比性， 扩大科创信息合理披露范围， 确

立科创企业领先者信息披露保护制度， 通过行业企业

间的相互学习与竞争协调为企业创新提供更好的条

件。 （３） 不确定收益回报下的企业创新决策和配套

政策。 创新信息同群效应意味着科技信息存在行业放

大效果。 因此， 监管者在制定相关政策时， 应该考虑

同行业企业之间的这类同群效应。 例如， 监管者在制

定研发投入加计扣除优惠政策时， 不仅要考虑政策对

企业创新投入的直接影响， 还应考虑企业间接 “传
染性” 创新投入产生的间接影响。
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情境差异、 业绩型股权激励与企业创新
———基于医疗器械行业上市公司的研究

Ｃｏｎｔｅｘｔｕａｌ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ， Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ⁃ｂａｓｅｄ Ｅｑｕｉｔｙ Ｉｎｃｅｎｔｉｖｅｓ ａｎｄ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ
Ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ Ｃａｐａｂｉｌｉｔｉｅｓ： Ｂａｓｅｄ ｏｎ Ｌｉｓｔｅｄ Ｃｏｍｐａｎｉｅｓ ｉｎ ｔｈｅ Ｍｅｄｉｃａｌ Ｄｅｖｉｃｅ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ

程　 昱 李　 莉 王向前 张欣如 程新生
ＣＨＥＮＧ Ｙｕ ＬＩ Ｌｉ ＷＡＮＧ Ｘｉａｎｇ⁃ｑｉａｎ ＺＨＡＮＧ Ｘｉｎ⁃ｒｕ ＣＨＥＮＧ Ｘｉｎ⁃ｓｈｅｎｇ

［摘　 要］ 医疗器械产业是关乎国民健康的重要产业， 业绩型股权激励是促使企业激励相容的重
要措施。 本文使用 ２０１０—２０２１ 年中国医疗器械行业上市企业的数据， 探究不同情境差异下业绩型股
权激励对企业创新的影响。 结论表明， 在医疗器械行业中， 业绩型股权激励可以促使企业提高创新水
平。 进一步的研究发现， 业绩型股权激励对企业创新的促进作用会受到情境差异的影响。 一方面， 较
大的业绩型股权激励范围覆盖了核心员工的权益， 让更多的核心员工分享企业成长收益， 不仅可以体
现激励的公平性， 也有利于企业在较短时间内实现快速发展。 另一方面， 业绩型股权激励的行权期限
越长， 利益相容程度越高， 继而对企业创新的影响越大。 此外， 股权集中度、 管理层薪酬差距以及企
业生命周期等情境差异均会影响业绩型股权激励的实施效果。 这启示业绩型股权激励应结合行业和企
业的具体情境， 注重与其他管理控制工具相结合， 继而有助于凝聚力量， 提升组织成员的积极性， 实
现企业创新发展。
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一、 引言

创新是企业发展的动力源泉， 也是强国发展的关

键保障。 优化企业创新环境， 激励企业创新活动， 增

强企业创新能力已成为日益重要的研究话题。 企业创

新的提升很大程度上依赖于管理层的创新主动性， 股

权激励是促进管理层及核心员工与企业利益相容的重

要手段。 随着中国企业规模的不断扩张， 股权激励可

以合理引导管理层行为， 缓解经营权和所有权分离导

致的代理问题， 提高管理层风险容忍程度， 进而促使

管理层做出有利于企业长期发展的战略决策， 被广泛

应用于越来越多的企业中。 业绩型股权激励是股权激

励的典型方案， 特点是行权的前提条件必须达到预设

的业绩目标。 既有的一些证据表明， 作为激励管理层

的重要手段， 业绩型股权激励能够快速促进企业的发

展 （陈运佳等， ２０２０［１］； 郑志刚等， ２０２１［２］ ）。 但长

期以来， 尽管既有研究普遍认为业绩型股权激励能够

发挥对预期业绩的提升作用， 但该制度在当前中国企

业的实践中能否发挥创新促进作用仍然存疑。 中国上

市公司有自己独特的制度背景， 企业选择股权激励计

划也有自身的动机 （陈文哲等， ２０２１［３］ ）。 那么在业

绩型股权激励带来的快速增长过程中， 是否会同样促

进企业的创新发展， 成为一个亟待讨论和解决的

问题。
在业绩型股权激励规定的条款中， 只有实现企业

预先制定的业绩目标后， 被激励对象才能真实享有该

股权激励所承诺的利益。 股权激励既有激励性又有福

利性作用， 不同情境和条件下的激励效果不尽相同

（陈文哲等， ２０２１［３］ ）。 先前的文献围绕股权激励制

度结构与企业创新的关系提供一定的证据。 如刘宝华

和王雷 （２０１８） ［４］认为股权激励制度对企业创新的影

响取决于其结构设计， 行权时间限制会提升创新激励

效果， 而附带的业绩条件难度则会抑制企业创新。 孟

庆斌等 （２０１９） ［５］发现将股权激励计划延伸至员工范

围， 可以通过 “利益绑定” 功能提高企业创新效率。
解维敏和张恒鑫 （２０２３） ［６］提出在股权激励下管理层

会根据不同的行权业绩条件选择技术引进策略或自主

研发策略。 这些研究通过对股权激励构成要素的挖

掘， 一定程度上认识到业绩型股权激励制度的设计差

异会产生不同的激励效果， 但现有文献更多的还是聚

焦于该制度的业绩激励作用以及带来的治理效应研究

上。 业绩型股权激励作为影响管理层行为的重要工

具， 其中股权激励范围、 行权期限等核心条款的设

计， 以及股权集中度、 管理层薪酬差距以及企业生命

周期等企业特征都会形成不同的激励情境， 进而从根

本上影响业绩型股权激励对企业创新的作用。 与企业

所处环境不匹配的业绩型股权激励甚至可能对企业创

新造成负面影响。 构建与企业情境相匹配的业绩型股

权激励制度， 是学术界和实务界都广泛关注的研究问

题。 在这种情况下， 有必要探究情境差异是否会影响

管理层决策， 以及是否会由此改变业绩型股权激励对

企业创新的影响。
医疗器械行业是一个多学科交叉、 知识密集、 资

金密集的高新技术产业， 涉及医药、 机械、 电子、 塑

料等多个学科知识， 生产工艺相对复杂， 进入门槛较

高， 是一个国家制造业和高科技发展水平的标志之

一， 属于国家重点鼓励发展的产业。 中国医疗器械产

品起步相比发达国家较晚， 随着中国经济的高速发

展， 民众对医疗健康需求的不断上升， 医疗器械行业

的市场规模也在不断扩大。 与此同时， 随着计算机网

络技术、 人工智能、 新材料等相关知识的快速发展，
一批先进技术正逐步重塑医疗器械行业， 也从根本上

改变市场竞争格局。 在愈发激烈的市场竞争条件下，
医疗器械企业普遍具有较强的创新需求。 本文通过对

２０１０—２０２１ 年医疗器械上市企业数据进行回归分析，
结果发现业绩型股权激励能够促进企业创新， 同时行

权期限、 激励范围是影响激励对象的重要因素。 此

外， 股权集中度、 管理层薪酬差距以及企业生命周期

等企业关键特征同样会产生差异化的激励效果。 对这

些情境差异系统性探究所得的结论强调股权激励应结

合行业和企业的具体情境， 才能有助于凝聚力量， 提

升组织成员的积极性， 实现企业的创新发展。
本文的增量贡献如下： 首先， 通过分析我国医疗

器械上市公司业绩型股权激励的实施计划和实施结

果， 表明合理的业绩型股权激励不仅能够促进业绩提

升， 同时也能够促进企业创新， 进一步丰富此方面的

经验证据。 其次， 本文在证实行权期限、 激励范围等

业绩型股权激励的制度设计对企业创新产生影响的基

础上， 通过考察不同情境中业绩型股权激励对企业创

新的异质性作用， 探究股权集中度、 管理层薪酬差

距、 企业生命周期在其中发挥的不同影响， 不仅能够

加深对业绩型股权激励制度设计的认识， 同时为制定

与企业特征相匹配的股权激励制度提供参考和借鉴。
最后， 从更深层的意义上而言， 医疗器械行业的变革

是当前传统制造业向高科技企业转型浪潮中的一个典

型缩影。 在此情况下， 本文的贡献不仅能增加对医疗

３７



·财务与会计· 　 ２０２３ 年第 ９ 期

器械行业创新激励制度的理解， 也为传统制造业向智

能化、 数字化转型的道路上提供一定的启示， 并为企

业未来创新环境的建设提供相应的理论支持。

二、 理论分析与研究假设

（一） 医疗器械行业的业绩型股权激励

股权激励作为企业的长期激励手段， 能够使管理

层利益和企业利益趋同， 进而激励管理层为工作付出

更多努力 （肖星和陈婵， ２０１３［７］ ）。 从委托代理的角

度分析， 合理的股权激励机制可以有效缓解代理冲

突， 减少控制权和所有权分离程度， 有利于实现企业

价值提升。 以往的研究表明， 业绩型股权激励能够增

加股东财富， 行权的业绩要求越高， 对投资者财富的

增加越有利 （谢德仁和陈运森， ２０１０［８］ ）。 然而， 尽

管业绩型股权激励能够促使企业的业绩提高， 但是其

对企业创新的作用仍然存在不少质疑。 业绩型股权激

励以业绩达标为参照， 可能会促使管理层更多关注企

业业绩提升， 进而减少对创新方面的关注 （ Ｂｅｔｔｉｓ
等， ２０１８［９］； 刘宝华和王雷， ２０１８［４］ ）。 支持的观点

认为， 企业创新活动通常是风险较大的长期性活动。
在此情境下， 股权激励可以提升管理层的风险承担意

愿， 促进企业提高研发投入， 进而增强企业创新

（田轩和孟清扬， ２０１８［１０］ ）。 这些相互矛盾的解释使

得业绩型股权激励对企业创新的影响并不明朗。
医疗器械行业作为一个典型的多学科交叉、 知识

密集、 资金密集的高新技术产业。 生产技术相对复

杂， 进入壁垒较高， 对知识产权依赖性强。 创新能力

以及技术实力是评价医疗器械企业核心竞争力的重要

因素， 由技术创新带来的竞争优势是医疗器械企业占

据市场领先地位的关键。 然而， 无论是大型的医学影

像设备， 还是小型的植入式电子耳蜗， 较高的技术壁

垒一直是横跨在中国医疗器械企业面前的难关。 特别

是考虑到中国医疗器械产业起步较晚， 创新研发能力

与发达国家相比仍有较大的差距， 其创新投入主要集

中在技术含量较低、 开发时间较短的仿制品种。 高端

市场由于技术壁垒较高、 研发及制造的资金投入量较

大、 研发风险较高等原因， 中国企业所占的高端医疗

器械市场份额仍然较低。 尽管中国医疗器械行业亟需

创新推动发展， 但薄弱的技术基础、 较长的创新周期

一直以来是创新决策的阻碍， 较高的创新风险使管理

层不愿意维持高水平的创新活动。 在这种情况下， 以

业绩达标为考核条件的业绩型股权激励， 能否改变管

理层的短期获益偏好， 增加风险承担意愿， 进而追求

企业的长期发展？ 或者说， 业绩性股权激励的实施能

否促进医疗器械企业的创新？ 由此， 提出竞争性假设：
假设 １ａ： 业绩型股权激励能够促进医疗器械企

业创新。
假设 １ｂ： 业绩型股权激励抑制医疗器械企业

创新。
（二） 股权激励的制度设计的情境差异

创新是知识不断精进的过程。 面对较短的行权期

限， 管理层可能更愿意通过缩减研发费用、 裁撤研发

人员的方式降低成本增加净利润率， 以更快满足业绩

型股权激励的达标条件， 致使管理层忽视长期利益而

追求短期业绩 （刘宝华和王雷， ２０１８［４］ ）。 创新作为

企业高风险高投入的活动， 由于创新成果的不确定

性， 创新收益可能在未来很长一段时间内都难以实

现。 在此情况下， 如果业绩型股权激励的行权期限较

长， 能够覆盖企业从创新投入到创新产出的整个周

期， 则能促使管理层注重企业长期发展。 较高的业绩

型股权激励行权期限也会抑制管理层离职动机， 进一

步避免管理层谋取足够利益后跳槽去其他企业的

现象。
高科技医疗器械产品的研发是横跨多个领域的智

慧结晶， 通常具有较大的创新难度， 不仅需要持续的

资源投入， 而且创新周期普遍较长。 与此同时， 医疗

器械产品与生命健康密切相关， 必须经过层层审核才

能获得相应的注册资质， 其较高安全性要求进一步拉

长技术创新的开发周期。 复杂、 多样性的技术要求，
较长的创新投入产出周期， 较为激烈的市场竞争， 需

要管理层更重视企业的长期利益。 考虑到业绩型股权

激励规定的行权期限越长， 越能够促使管理层与企业

利益一致。 因此， 可以推断行权期限对医疗器械企业

创新存在显著正向影响， 并提出以下假设：
假设 ２ａ： 适度延长行权期限能够增强业绩型股

权激励对医疗器械企业创新的促进作用。
业绩型股权激励覆盖的范围是设计具体激励方案

所要考虑的关键要素。 特别是将业绩型股权激励在更

广的范围内推行， 则指向整个企业多层次复杂的管理

控制和激励实现问题。 以往的研究认为， 更宽范围的

股权激励能够增强 “共同监督” 效应。 即企业管理

层之间会更容易达成一致， 减少不必要的内耗， 进而

提升企业的创新产出 （ Ｈｏｃｈｂｅｒｇ， ２０１０［１１］； Ｆａｎｇ，
２０１５［１２］）。 另一方面， 企业创新离不开研发人员的努

力， 很大程度上依赖于核心技术员工的支持。 因此，
业绩型股权激励覆盖核心技术员工有助于提高员工的
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风险承担意愿， 防止他们出现短视行为， 并最终增强

他们的研发动力 （Ｃｈａｎｇ 等， ２０１５［１３］； 石琦和肖淑

芳， ２０２０［１４］）。 这意味着， 业绩型股权激励的范围不

仅应包括管理层激励， 还应容纳核心员工 （陈冬华

等， ２０１５［１５］）。
医疗器械企业的创新不仅需要管理层的正确决

策， 同时也依赖于一个高素质的研发团队。 现实中，
一些医疗器械企业在制定业绩型股权激励政策时， 也

会覆盖到核心技术员工。 如 ２０１９ 年艾德生物实施业

绩型股权激励的对象主要为企业管理层和核心技术员

工。 本质上是考虑到扩大业绩型股权激励的范围， 可

以将核心技术员工的个人利益与企业利益深度捆绑，
员工与股东拥有共同利益更有动力去进行研究活动，
最终有利于提高企业创新 （石琦和肖淑芳， ２０２０［１４］ ）。
在这个意义上， 对管理层与核心员工进行股权激励的

内在逻辑是一致的： 更好地协同股东与被授予人之间

的利益， 以实现激励相容为目标 （Ｋｉｍ， ２０１４［１６］ ）。
这意味着， 业绩型股权激励的范围越广， 其对创新的

促进效果越强。 由此， 提出以下假设：
假设 ２ｂ： 适度扩大激励范围能够增强业绩型股

权激励对医疗器械企业创新的促进作用。
业绩型股权制度的设计目标通常是实现企业与员

工的长期激励相容， 但其伴随的股权结构变化也会产

生治理效应。 实际上， 业绩型股权激励不仅涵盖企业

的绩效要求， 还可能暗含改善员工福利等目标， 同时

兼具经济激励和社会治理双重效应 （黄群慧等，
２０１４［１７］）。 这可能会使不同情境下业绩型股权激励机

制的实施效率和结果产生差异。 股权激励会增加受激

励人的持股份额， 随着持股数量的增加， 获得稳定收

益的心理发挥作用， 导致不愿承担更多的创新风险。
这意味着， 尽管普遍持股会带来基础管理的改善， 但

过于平均化的分配制度可能减弱企业相关人员的奋斗

精神。 当股权激励的达标结果与激励对象的关系不大

时， 甚至会产生 “搭便车” 的现象 （郭蕾等， ２０１９［１８］；
石琦和肖淑芳， ２０２０［１４］）。

医疗器械企业面对高度竞争的市场环境， 对创新

具有较高要求， 需要相关人员的不懈努力。 锦标赛理

论认为激励差距有助于鼓励企业员工积极参与排序竞

争， 提高员工企业创新过程中的努力意愿和努力程

度。 较高的激励差距也会给竞赛者更大的动力， 愿意

投入更多的努力去获得晋升机会， 进而帮助企业取得

更好的绩效 （田轩等， ２０１８［１０］； 周冬华等， ２０１９［１９］）。
因此， 业绩型股权激励所带来的激励差异能够激励企

业员工为获得更高的奖金和报酬付出更多的时间精

力， 进而增加企业的创新产出。 由上述分析， 提出以

下假设：
假设 ２ｃ： 适度增加激励差距能够增强业绩型股

权激励对医疗器械企业创新的促进作用

三、 研究设计

（一） 数据来源与选取依据

考虑样本可得性和代表性， 本文的研究样本选取

在中国境内上市的医疗器械企业。 中国医药器械上市

企业面临较为激烈的市场竞争， 普遍具有较强的创新

意愿。 截至 ２０２１ 年， 大多数企业都已采用业绩型股

权激励的方法， 将股权激励的达标条件与企业绩效状

况挂钩， 不仅满足实证样本的数量要求， 也能够在一

定程度上减少行业异质性的影响。 例如， 九强生物公

司 ２０１５ 年业绩型股权激励解锁条件为当年净利润相

比于上市时增幅在 １０％以上， 营业收入相比于上市

时的增长速度在 １０％以上。 作为一个较为合适的研

究对象， 医疗器械上市公司不仅数量较多， 且具有较

好的样本代表性， 同时也能够避免混淆不同行业的关

键差异。 本文的样本区间为 ２０１０ 至 ２０２１ 年， 数据主

要来源是万德数据库、 国泰安数据库以及在巨潮资讯

网披露的企业年报。 从中剔除样本观察值严重缺失以

及面临退市预警的上市企业， 最终保留 ８７ 家医疗器

械上市企业共 ５８６ 个观察值， 实际回归样本可用数量

取决于样本缺失值情况。
（二） 模型构建

尽管在已有研究中衡量企业创新有多种方法， 如

创新产出指标、 创新投入指标和创新效率指标等， 但

为更好地表示企业创新， 考虑到创新产出可以更加直

观地展示企业创新结果， 因此本文被解释变量使用创

新产出指标 ＰＡＴＥＮＴＳ 作为企业创新的代理变量。 同

时， 考虑到研发立项到专利批准是一个较长的过程，
当年获得的专利批准可能来源于数年前的研发投入，
因此具体方法是计算企业当年专利申请数量加 １ 后的

自然对数。 其后， 在稳健性检验中， 使用创新投入指

标和创新效率指标作为替换。 解释变量 ＳＩ 表示业绩

型股权激励的代理变量， 业绩型股权激励的实施形式

包括股票期权、 限制性股票、 员工持股计划和现金股

票增值权等方式。 如果企业已实施业绩型股权激励，
ＳＩ 取值为 １， 否则取值为 ０。 因此， 构建以下回归模

型 （１）， 用于探究业绩型股权激励的实施对企业创

新的作用：
５７
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ＰＡＴＥＮＴＳｉｔ ＝β０＋β１ＳＩｉｔ＋ ∑ γＣＯＮＴＲＯＬＳｉｔ

＋τｔ＋σｉ＋εｉｔ （１）

其中， ＣＯＮＴＲＯＬＳ 表示控制变量， τ 指年度固定效

应， σ 指公司固定效应， 在以下模型中均使用相同

定义。
业绩型股权激励的激励期限、 激励范围与激励差

异均是设计激励方案时的重点考虑内容。 在业绩型股

权激励的实施方案中， 激励期限的衡量是使用业绩型

股权激励中所规定的行权期限， 记作 ＰＥＲＩＯＤ。 交乘

项 ＳＩ×ＰＥＲＩＯＤ 的含义是延长股权激励期限能够在多

大程度上促进企业创新。 激励范围的测定是使用授予

激励对象的总股数比上公司总股本的方式， 记作

ＲＡＮＧＥ。 交乘项 ＳＩ×ＲＡＮＧＥ 的含义是增加股权激励范

围能够在多大程度上促进企业创新。 此外， 业绩型股

权激励的激励范围也不只局限于管理层之间， 核心员

工股权激励也可以充当高管股权激励的有效补充角

色。 因此， 使用核心员工激励股数与股权激励总股数

的比值作为激励范围的替代衡量方式， 记作 ＳＴＡＦＦ。
交乘项 ＳＩ×ＳＴＡＦＦ 的含义是扩大员工持股范围能够在

多大程度上促进企业创新。 最后， 在业绩型股权激励

的实施方案中， 激励差距的测定使用管理层激励强度

与核心员工激励强度的差距， 记作 ＤＩＦＦ。 具体参考

郭蕾等 （２０１９） ［１８］的方法， 计算公式为 ＤＩＦＦ ＝ （管理

层激励股数 ／管理层人数）－（核心员工激励股数 ／核心

员工人数）。 由此构建模型 （２） 至模型 （５）， 用于

探究业绩型股权制度设计差异对企业创新的影响。

ＰＡＴＥＮＴＳｉｔ ＝β０＋β１ＳＩｉｔ×ＰＥＲＩＯＤｉｔ

＋ ∑γＣＯＮＴＲＯＬＳｉｔ＋τｔ＋σｉ＋εｉｔ （２）

ＰＡＴＥＮＴＳｉｔ ＝β０＋β１ＳＩｉｔ×ＲＡＮＧＥ ｉｔ

＋ ∑γＣＯＮＴＲＯＬＳｉｔ＋τｔ＋σｉ＋ε （３）

ＰＡＴＥＮＴＳｉｔ ＝β０＋β１ＳＩｉｔ×ＳＴＡＦＦ ｉｔ

＋ ∑γＣＯＮＴＲＯＬＳｉｔ＋τｔ＋σｉ＋ε （４）

ＰＡＴＥＮＴＳｉｔ ＝β０＋β１ＳＩｉｔ×ＤＩＦＦ ｉｔ

＋ ∑γＣＯＮＴＲＯＬＳｉｔ＋τｔ＋σｉ＋ε （５）

（三） 控制变量

参考既有研究， 本文控制变量的选择考虑企业的

财务绩效、 公司治理状况以及一些企业基本情况。 具

体为企业规模 ＳＩＺＥ、 资产负债率 ＬＥＶ、 固定资产密

集度 ＴＡＮＧ、 董事会规模 ＢＯＡＲＤ、 独立董事占比 ＤＩ⁃
ＲＥＣＴ、 盈利能力 ＲＯＡ、 产权性质 ＳＯＥ。 控制变量的

定义与说明见表 １。

表 １ 控制变量的定义与说明

变量 简称 含义

企业规模 ＳＩＺＥ 公司年末总资产的自然对数

资产负债率 ＬＥＶ 年末负债总额 ／ 年末资产总数

固定资产密集度 ＴＡＮＧ 年末固定资产 ／ 总资产

董事会规模 ＢＯＡＲＤ （董事会总人数＋１） 的自然对数

独立董事占比 ＤＩＲＥＣＴ 独立董事人数除以董事会总人数

盈利能力 ＲＯＡ 净利润除以总资产

产权性质 ＳＯＥ 国企取值为 １， 否则为 ０

四、 实证结果

（一） 描述性统计

表 ２ 展示主要变量的描述性统计结果， 总观察值

是 ５８６ 个。 样本企业创新的 ＰＡＴＥＮＴＳ 的对数均值为

２􀆰 ７３２ ５， 标准差为 １􀆰 ５０１ ９， 表明医疗器械上市公司

之间的企业创新存在较大差距； 最大值为 ６􀆰 １６７ ５，
表示医疗器械上市公司的创新专利申请数量仍有较大

幅度的上升空间。 业绩型股权激励变量 ＳＩ 为 ０－１ 变

量， 平均数为 ０􀆰 ３３６ ８， 表明在约有三分之一样本观

察值处于业绩型股权激励期间。 其他变量的描述性统

计值已列于表 ２ 中。

表 ２ 变量的描述性统计

ＶＡＲＩＡＢＬＥ ＯＢＳ ＭＥＡＮ ＳＴＤ􀆰 ＤＥＶ􀆰 ＭＩＮ ＭＡＸ

ＰＡＴＥＮＴＳ ４７５ ２􀆰 ７３２ ５ １􀆰 ５０１ ９ ０􀆰 ０００ ０ ６􀆰 １６７ ５

ＳＩ ４７５ ０􀆰 ３３６ ８ ０􀆰 ４７３ １ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

ＰＥＲＩＯＤ ４７５ ０􀆰 ６３１ １ １􀆰 ５８２ ２ ０􀆰 ０００ ０ ７􀆰 ０００ ０

ＳＩＺＥ ４７５ ７􀆰 ５６５ ７ ０􀆰 ８１７ ０ ５􀆰 ８３１ ９ １０􀆰 ４１３ ５

ＬＥＶ ４７５ ０􀆰 ２６２ ６ ０􀆰 １６１ ６ ０􀆰 ０２１ ９ ０􀆰 ７９１ ８

ＴＡＮＧ ４７５ ０􀆰 １５８ ０ ０􀆰 １００ ４ ０􀆰 ００１ ９ ０􀆰 ５５６ ６

ＢＯＡＲＤ ４７５ ２􀆰 ２２０ ８ ０􀆰 １４６ ４ １􀆰 ７９１ ８ ２􀆰 ７７２ ６

ＤＩＲＥＣＴ ４７５ ０􀆰 ３７５ ２ ０􀆰 ０５５ ５ ０􀆰 ２８５ ７ ０􀆰 ６００ ０

ＲＯＡ ４７５ ０􀆰 ０７８ ４ ０􀆰 ０８５ １ －０􀆰 ４２７ ０ ０􀆰 ５４１ ５

ＳＯＥ ４７５ ０􀆰 １０１ １ ０􀆰 ３０１ ７ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

（二） 回归分析

表 ３ 是回归结果。 其中， 列 （１） 使用模型 （１）
检验业绩型股权激励是否会影响企业创新。 结果表

明， 业绩型股权激励的代理变量 ＳＩ 的相关系数为

０􀆰 ４０４， 并在 １％的水平上显著， 这意味着业绩型股

６７
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权激励能够提高企业创新。 假设 １ａ 得到验证。 控制

变量的结果反映企业规模、 资产负债率、 固定资产密

集度的回归系数均为正数， 表明企业规模越大， 企业

创新越强。 更大规模的企业通常具有更为充足的资

源， 同时具有更为充裕的现金流也能进一步支撑企业

的创新活动。 相应地， 更加规范的公司治理能够遏制

“投机” 行为和 “搭便车” 行为。 这些都是有利于企

业创新的关键因素。

表 ３ 基础回归结果

ＰＡＴＥＮＴ

ＳＩ
０􀆰 ４０４∗∗∗

（２􀆰 ７３）

ＳＩＺＥ
０􀆰 ８１４∗∗∗

（９􀆰 １０）

ＬＥＶ
０􀆰 ９８５∗∗

（２􀆰 ２６）

ＴＡＮＧ
０􀆰 ３０１
（０􀆰 ５０）

ＢＯＡＲＤ
－１􀆰 ５７１∗∗∗

（－２􀆰 ８８）

ＤＩＲＥＣＴ
－４􀆰 ０３１∗∗∗

（－２􀆰 ７７）

ＲＯＡ
１􀆰 ２６３
（１􀆰 ６４）

ＳＯＥ
０􀆰 ８７２∗∗∗

（３􀆰 ９５）

＿ＣＯＮＳ
０􀆰 ９６５
（０􀆰 ５６）

ＦＩＸＥＤ ＥＦＦＥＣＴ 控制

Ｎ ４７５

　 　 注： ∗、 ∗∗、 ∗∗∗表示在 １０％、 ５％、 １％的水平上显著， 以下相同。

（三） 激励方案差异

表 ４ 报告业绩型股权激励范围与激励差异对企业

创新的影响。 其中， 列 （２） 使用模型 （２） 检验业

绩型股权激励的行权期限对企业创新的影响作用。 结

果表明， ＳＩ ×行权期限 ＰＥＲＩＯＤ 显著为正， 系数是

０􀆰 １０１。 这意味着业绩型股权激励的行权期限正向影

响企业创新。 当实施较长期限的业绩型股权激励时，
会使得激励对象与企业之间的利益更为趋同， 管理层

更加重视企业的研发活动， 研发人员也更加有动力提

高研发效率， 最终促进企业创新的提高。 列 （３） 是

使用模型 （３） 的回归结果。 其中， 变量 ＳＩ×ＲＡＮＧＥ
的系数显著为正， 值为 ０􀆰 ３９６， 表明业绩型股权激励

的范围越广， 对企业创新的提升效果越强。 列 （４）
是使用模型 （ ４） 回归的结果。 其中， 变量 ＳＩ ×

ＳＴＡＦＦ 的系数显著为正， 值为 ０􀆰 ３０４， 表明在业绩型

股权激励中， 员工持股计划能够进一步提高企业创

新。 列 （５） 是使用模型 （５） 的回归结果。 从回归

结果可以看出， ＳＩ ×ＤＩＦＦ 的系数显著为正， 值为

０􀆰 １１４， 表明业绩型股权激励差距对企业创新具有积

极作用。 上述回归结果对假设 ２ 提供了支持， 业绩型

股权激励实施的期限越长、 激励范围越广、 激励差异

越大， 对企业创新的促进作用越强。 因此， 业绩型股

权激励方案的设计应当考虑多个因素， 才能设计出适

合企业的激励方案， 取得更好的创新激励效果。

表 ４ 业绩型股权激励方案差异对企业创新的影响

（１） （２） （３） （４）

ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ

ＳＩ
０􀆰 ５２１∗∗∗

（３􀆰 ７１）
０􀆰 ３９６∗∗∗

（３􀆰 ４３）
０􀆰 ４２３∗∗∗

（３􀆰 ５１）
０􀆰 ４１８∗∗∗

（２􀆰 ８２）

ＳＩ×ＰＥＲＩＯＤ
０􀆰 １０４∗∗

（２􀆰 ０７）

ＳＩ×ＲＡＮＧＥ
０􀆰 ２３３∗

（１􀆰 ９３）

ＳＩ×ＳＴＡＦＦ
０􀆰 ３０４∗∗

（２􀆰 ０１）

ＳＩ×ＤＩＦＦ
０􀆰 １１４∗

（１􀆰 ７６）

ＣＯＮＴＲＯＬＳ 控制 控制 控制 控制

ＦＩＸＥＤ ＥＦＦＥＣＴ 控制 控制 控制 控制

Ｎ ４７５ ４７５ ４５１ ４５１

（四） 稳健性检验

１􀆰 倾向得分匹配。
为缓解企业实施股权激励计划可能存在的自选择

问题， 使用倾向得分匹配方法控制研究样本的自选择

偏差。 具体匹配规则参考孟庆斌等 （２０１９） ［５］ 的方

法， 使用企业股权激励计划实施前一年的控制变量为

协变量， 并在此基础上增加专利申请数量、 股票年收

益率、 账面市值比三个协变量， 通过 Ｌｏｇｉｔ 模型估计

企业实施股权激励计划的可能性得分， 其后采用一比

一， 有放回的近邻匹配方法， 并剔除不满足共同支撑

假设的样本。 最后， 再应用经过倾向得分匹配后的样

本重新对前述模型进行回归检验。 表 ５ 报告使用倾

向得分匹配处理后的回归结果， 其中主要变量的显著

性与系数方向均与主检验保持一致， 表明该结论较为

稳健。
７７
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表 ５ 使用倾向得分匹配处理后的回归结果

（１） （２） （３） （４） （５）

ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ

ＳＩ
０􀆰 ３８０∗∗∗

（２􀆰 ８８）
０􀆰 ４４０∗∗∗

（３􀆰 ２４）
０􀆰 ４０１∗∗∗

（３􀆰 ４７）
０􀆰 ３７９∗∗∗

（３􀆰 ６６）
０􀆰 ４１０∗∗∗

（２􀆰 ８４）

ＳＩ×ＰＥＲＯＩＤ
０􀆰 １４６∗∗

（２􀆰 ３９）

ＳＩ×ＲＡＮＧＥ
０􀆰 ２０４∗

（１􀆰 ９５）

ＳＩ×ＳＴＡＦＦ
０􀆰 ３１０∗∗

（２􀆰 ０７）

ＳＩ×ＤＩＦＦ
０􀆰 ０９０∗

（１􀆰 ７０）

ＣＯＮＴＲＯＬＳ 控制 控制 控制 控制 控制

ＦＩＸＥＤ ＥＦＦＥＣＴ 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ３６８ ３６８ ３６８ ３６８ ３６８

　 　 ２􀆰 工具变量法。
股权激励可以促进企业创新产出， 但也可能更具

有创新意向的企业倾向于实施股权激励计划， 在原有

的回归中难以捕捉这些潜在变量的影响， 存在一定的

内生性问题。 为此， 使用工具变量的方法缓解内生性

问题。 具体而言， 首先计算同年度同省份其他行业实

施股权激励企业数量的对数 ＮＵＭ 并将其作为工具变

量。 理论上， 由于同省份企业的地理位置较近， 在业

绩型股权激励实施上可能存在模仿行为。 在这种情况

下， 同省份其他企业的业绩型股权激励实施情况可能

会对本企业的股权激励造成影响。 与此同时， 非同行

业企业之间所属技术领域差异较大， 从而避免其对本

企业创新产出的直接影响。 表 ６ 列 （１） 报告了工具

变量一阶段回归后的结果， 其后是报告使用工具变量

法处理后的二阶段回归结果。 结果表明， 所关注的关

键变量的系数和显著性水平都保持一致， 进一步说明

模型的设定是可靠的。 此外， 为了进一步验证工具变

量的有效性， 本文采用多种统计检验进行评判。 首

先， 在工具变量识别不足的检验中， Ｋｌｅｉｂｅｒｇｅｎ⁃Ｐａａｐ
ｒｋ ＬＭ 统计量 １６􀆰 １９， 在 １％的水平上显著拒绝工具变

量识别不足的原假设。 其次， 在工具变量弱识别的检

验中， Ｋｌｅｉｂｅｒｇｅｎ⁃Ｐａａｐ ｒｋ Ｗａｌｄ Ｆ 统计量 ２４􀆰 １３ 大于

Ｓｔｏｃｋ⁃Ｙｏｇｏ 弱识别检验 １０％水平上的临界值， 表明选

取的工具变量具有合理性。

表 ６ 使用工具变量法处理后的回归结果

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＳＩ ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ

ＮＵＭ
０􀆰 ０７４∗∗∗

（２􀆰 ９２）

ＳＩ
０􀆰 ４０９∗∗∗

（２􀆰 ６９）
０􀆰 ３３４∗∗∗

（２􀆰 ９３）
０􀆰 ３７９∗∗∗

（３􀆰 ４０）
０􀆰 ４１７∗∗∗

（３􀆰 ５７）
０􀆰 ４２５∗∗∗

（２􀆰 ８０）

ＳＩ×ＰＥＲＯＩＤ
０􀆰 ０９１∗∗

（２􀆰 ３８）

ＳＩ×ＲＡＮＧＥ
０􀆰 ２２８∗

（１􀆰 ９２）

ＳＩ×ＳＴＡＦＦ
０􀆰 ３１５∗∗

（１􀆰 ９７６）

ＳＩ×ＤＩＦＦ
０􀆰 １１８∗

（１􀆰 ８３）

ＣＯＮＴＲＯＬＳ 控制 控制 控制 控制 控制 控制

ＦＩＸＥＤ ＥＦＦＥＣＴ 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ４７５ ４７５ ４７５ ４７５ ４５１ ４５１

８７
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　 　 ３􀆰 被解释变量调整。
先前的结果表明， 业绩型股权激励能够促进企

业创新。 然而， 一种潜在的可能是并非由业绩型股

权激励导致企业创新水平的提高， 而是具有较高创

新水平的企业同时愿意推进股权激励， 其中暗含的

反向因果关系可能致使原有的假设判断存在内生性

问题。 为缓解这一内生性问题， 对被解释变量专利

申请数进行均值处理， 即将当年的专利申请数调整

为未来三年的专利申请数均值 Ｆ＿ＰＡＴＥＮＴＳ。 表 ７ 的

结果表明， 在对被解释变量进行调整的情况下， 核

心变量的系数和显著性均未发生明显改变， 原假设

得到进一步支持。

表 ７ 被解释变量滞后的回归结果

（１） （２） （３） （４） （５）

Ｆ＿ＰＡＴＥＮＴＳ Ｆ＿ＰＡＴＥＮＴＳ Ｆ＿ＰＡＴＥＮＴＳ Ｆ＿ＰＡＴＥＮＴＳ Ｆ＿ＰＡＴＥＮＴＳ

ＳＩ
０􀆰 ３６５∗∗∗

（２􀆰 ６７）
０􀆰 ３０２∗∗∗

（２􀆰 ５７）
０􀆰 ３８１∗∗∗

（３􀆰 ３９）
０􀆰 ４３５∗∗∗

（３􀆰 ３９）
０􀆰 ４１９∗∗∗

（２􀆰 ９４２）

ＳＩ×ＰＥＲＯＩＤ
０􀆰 ０８５∗∗

（２􀆰 ４４）

ＳＩ×ＲＡＮＧＥ
０􀆰 ２３３∗∗

（２􀆰 ００）

ＳＩ×ＳＴＡＦＦ
０􀆰 ３１１∗∗

（２􀆰 ０５）

ＳＩ×ＤＩＦＦ
０􀆰 １２０∗

（１􀆰 ８３３）

ＣＯＮＴＲＯＬＳ 控制 控制 控制 控制 控制

ＦＩＸＥＤ ＥＦＦＥＣＴ 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ４７５ ４７５ ４７５ ４５１ ４５１

五、 情境差异的进一步研究

企业一些短期难以改变的特征同样也会形成不同

的情境差异， 并致使业绩型股权激励对企业创新的作

用产生较大异质性。 进一步将股权集中度、 管理层薪

酬差距以及企业生命周期等企业典型特征所带来的情

境差异纳入本文的研究范围， 可以更好地理解企业特

征造成的情境差异是如何影响业绩型股权激励对企业

创新的作用， 进而帮助企业建立与其情境相匹配的激

励制度。
（一） 股权集中度

企业股东和管理层之间的利益冲突会影响股权激

励实施的效果。 已有研究表明， 企业股权集中度是影

响业绩型股权激励效果的关键因素。 当股权集中度较

低时， 外部股东治理机制难以真正有效地发挥作用

（李维安和李汉军， ２００６［２０］ ）。 管理层可能为谋取个

人利益而做出一些不利于企业提高创新的决策， 第一

类代理问题较为突出。 在这种情况下， 业绩型股权激

励可能有利于扭转管理层与股东的利益偏离的局面。
但相反的观点认为， 此时股权激励机制的建立更容易

受到管理层意志的影响， 业绩型股权激励容易沦为管

理层攫取利益的手段。 对应的是， 当企业股权集中度

较高时， 则意味着大股东对企业具有较强的控制力

度， 此时企业更容易面临第二类代理问题， 大股东

“掏空” 企业的意愿增强 （余明桂和夏新平， ２００４［２１］）。
在这种情况下， 业绩型股权激励政策更有可能在大

股东的合理规范下， 减少管理层短视行为， 并进一

步增强管理层的工作努力程度。 对此， 需要进一步

检验股权集中度如何影响业绩型股权激励对企业创

新的作用。 具体的方法如下： 首先使用前十大股东

占总股本的持股比例衡量上市公司的股权集中度，
并与全样本均值进行对比。 若前十大股东持股比例

超过均值时， 为高股权集中度组； 若前十大股东持

股比例小于均值时， 为低股权集中度组。 表 ８ 的结

果表明， 在高股权集中度组中， 变量 ＳＩ 的显著性明

显高于低股权集中度组。 为确保结果的稳健性， 进

一步对变量 ＳＩ 进行组间系数差异检验 （ ｓｕｓｅｔ）。 具

体而言， 首先分别对两组样本去除个体效应后分别

进行回归， 并使用似不相关估计， 其后检验变量之

间的组间差异。 结果表明， 变量 ＳＩ 差异的 Ｐ 值在

１％的水平上显著。 可以有把握地判断两组变量的

系数存在显著差异。 这意味着， 在股权集中度较高
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的情境下， 业绩型股权激励对企业创新具有更大的

促进作用， 其余变量的组间系数检验未呈现显著差

异。 但无论是在高股权集中度组， 还是在低股权集

中度组， 增加激励期限、 扩大激励范围和增大激励

差异均会对企业创新产生促进作用， 这进一步凸显

股权激励制度设计的重要性。

表 ８ 股权集中度异质性

（１） （２）

ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ

高股权集中度组 低股权集中度组

ＳＩ
０􀆰 ３２２∗∗∗

（２􀆰 ７５）
０􀆰 １４２∗

（１􀆰 ７４）

ＳＩ×ＰＥＲＩＯＤ
０􀆰 １２４∗∗

（２􀆰 ２４）
０􀆰 １１３∗∗

（２􀆰 ３２）

ＳＩ×ＲＡＮＧＥ
０􀆰 ２１０∗

（１􀆰 ８７）
０􀆰 ２１３∗

（１􀆰 ８６）

ＳＩ×ＳＴＡＦＦ
０􀆰 ３００∗

（１􀆰 ９８）
０􀆰 ３１１∗

（２􀆰 １１）

ＳＩ×ＤＩＦＦ
０􀆰 １０４∗

（１􀆰 ６８）
０􀆰 １００∗

（１􀆰 ６７）

ＣＯＮＴＲＯＬＳ 控制 控制

ＦＩＸＥＤ ＥＦＦＥＣＴ 控制 控制

Ｎ ２２６ ２２５

　 　 注： 为节省篇幅， 控制变量结果已省略， 留表备索， 下同。

（二） 管理层薪酬差距

身处不同情境下的管理层会运用不同的管理方

式， 进而对企业创新存在不同的影响 （王雪莉，
２０１３［２２］； 孟庆斌等， ２０１９［５］； Ｂｕｙｌｔ 等， ２０２１［２３］； 李

莉等， ２０２２［２４］）。 管理层薪酬差异塑造管理层不同的

收入结构， 不仅会显著影响企业的战略决策， 同时也

是影响业绩型股权激励结果的重要因素。 社会比较理

论认为管理层较高的薪酬差异会降低相互之间合作研

究的意愿， 而较低的管理层薪酬差异会使得管理层之

间相处更为融洽， 有助于增加团队的凝聚力。 企业的

创新活动通常具有较高的风险， 尤其是对于先进技术

而言， 创新失败的概率高。 一些研究也发现高科技企

业高管间薪酬差距的拉大不利于合作， 降低企业创新

绩效 （李绍龙等， ２０１２［２５］）。 在此情境下， 团结一致

的管理层容易做出更具冒险性的创新决策， 进而会促

进企业的创新绩效。
管理层薪酬差距的影响通过以下方法进行测度：

计算薪酬最高的前三名管理者薪资占扣除前三名管理

者薪资管理层总薪资比例， 若该值高于均值， 则将其

分为高薪酬差距组； 否则将其分为低薪酬差距组。 具

体回归结果如表 ９ 所示。 变量 ＳＩ 在高薪酬差距组和

低薪酬差距组均在 １％的水平上保持显著， 这意味

着， 业绩型股权激励无论是在高薪酬差距组还是在低

薪酬差距组都能够发挥作用， 对其进行的组间差异检

验 （ｓｕｓｅｔ） 表示高薪酬差距的系数值小于低薪酬差

距组 （Ｐ＜ ０􀆰 ０１）。 同时， 对于激励期限 ＰＥＲＩＯＤ 而

言， 高薪酬差距组系数值小于低薪酬差距组 （Ｐ ＜
０􀆰 ０５）。 原因在于， 管理层较高的薪酬差异会降低相

互之间合作研究的意愿， 不利于高管团队的团结。 过

长的股权激励期限意味着收益可能需要较长时间才能

变现， 缺乏团结的高管团队可能对于未来实现业绩的

希望并不乐观。 因此， 在股权激励期限上表现出组间

差异， 这进一步强调管理层合作的重要性。 此外， 在

不同的管理层薪酬差距下， 激励范围和激励差异对企

业创新均会发挥显著作用。 综合上述结果， 为促进业

绩型股权激励对企业创新的提高作用， 企业应当控制

管理层薪酬差距， 增强管理层团队凝聚力。

表 ９ 管理层薪酬差距对企业创新的影响

（１） （２）

ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ

高薪酬差距组 低薪酬差距组

ＳＩ
０􀆰 １４８∗∗∗

（２􀆰 ６４）
０􀆰 ２３７∗∗∗

（３􀆰 １９）

ＳＩ×ＰＥＲＩＯＤ
０􀆰 ０８９∗∗

（２􀆰 ３６）
０􀆰 ０９５∗∗∗

（２􀆰 ５１）

ＳＩ×ＲＡＮＧＥ
０􀆰 ２３１∗∗

（１􀆰 ９９）
０􀆰 ２４２∗∗

（２􀆰 ０５）

ＳＩ×ＳＴＡＦＦ
０􀆰 ３２５∗

（１􀆰 ９６）
０􀆰 ３３７∗∗

（２􀆰 ０１）

ＳＩ×ＤＩＦＦ
０􀆰 １２２∗

（１􀆰 ８４）
０􀆰 １２２∗

（１􀆰 ７７）

ＣＯＮＴＲＯＬＳ 控制 控制

ＦＩＸＥＤ ＥＦＦＥＣＴ 控制 控制

Ｎ ２２６ ２２５

（三） 企业生命周期

创新激励需要企业对自身所拥有的创新资源、 企

业成长情境进行综合评估后做出决策。 处于不同生命

周期阶段的企业有着不同的资源禀赋、 能力、 目标和

战略， 在这种情况下， 业绩型股权激励对企业创新的

影响可能存在阶段性差异。 处于成长期的企业面临激

烈的市场竞争， 对技术和产品创新有很强烈的需求

（Ｄｉｃｋｉｎｓｏｎ， ２０１１［２６］）。 此时， 业绩型股权激励能够

提高企业财务业绩表现， 更利于管理层做出企业创新
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发展的决策。 然而， 相对于处于成熟期的企业而言，
成长型企业的盈利模式尚未成熟， 经营风险较高， 创

新活动难以获得足够的资源支持， 面临着较高的失败

风险， 股权激励更容易使管理层偏向业绩目标。 因

此， 业绩型股权激励对成长期企业的创新促进作用弱

于成熟期的企业。 处于成熟期的企业经营状况趋于稳

定， 盈利能力达到顶峰， 资金储备丰厚， 企业创新具

有充足的资源支持， 创新失败的风险较低。 在此情况

下， 业绩型股权激励对成熟期企业创新的推动作用达

到最高。 而当企业进入衰退期后， 企业的成长能力和

利润水平恶化， 面临着严峻的生存危机。 在优胜劣汰

的重压之下， 企业需要通过积极的创新活动来重塑竞

争能力， 寻求新的业务领域和发展机会 （Ｋａｄａｎ 和

Ｓｗｉｎｋｅｌｓ， ２００８［２７］； Ｈａｂｉｂ 和 Ｈａｓａｎ， ２０１９［２８］； 程新

生和王向前， ２０２３［２９］）。
企业生命周期的判断标准参考之前的研究选择现

金流法， 即不同的现金流特征意味着企业处于不同的

生命周期阶段。 具体而言， 依据投资活动产生的现金

流净值、 筹资活动产生的现金流净值和经营活动产生

的现金流净值的正负将企业划分为成长期、 成熟期和

衰退期三个阶段。 首先， 当企业投资活动的现金流净

值高于其他现金流净值时， 则将该企业划分为衰退期

组； 其次， 在其他企业中， 若其经营活动产生的现金

流净值显著大于其他现金流净值， 则将该企业划分为

成熟期组； 最后， 剩余企业则划分为成长期。 表 １０
报告回归结果， 表明处于成长期的企业和成熟期的企

业， 业绩型股权激励能够显著增强企业创新。 此外，
虽然业绩型股权激励也能够增强衰退期企业的创新，
但在组间差异检验中， 衰退期企业 ＳＩ 的回归系数小

于成长期企业 ＳＩ 的系数 （Ｐ＜０􀆰 ０１） 和成熟期企业 ＳＩ
的系数 （Ｐ＜０􀆰 ０１）。 这意味着， 业绩型股权激励对处

于成长期和成熟期的企业更有作用， 而对于衰退期的

企业作用相对较小。 股权激励差异的系数在成熟期组

与衰退期组企业中均不显著。 事实上， 企业处于成长

期通常也伴随着企业的高速发展， 股权激励差异能够

较好地调动企业成员的积极性； 而处于成熟期和衰退

期的企业， 其经营模式已经成熟， 获得稳定收益的心

理发挥主导作用， 继而减弱股权激励差异对企业成员

创新意愿的激励作用。 此外， 对激励期限和激励范围

的分组回归结果也表明， 无论是在成长期、 成熟期还

是在衰退期的企业， 股权激励的制度设计差异会影响

企业未来的创新表现。

表 １０ 生命周期异质性回归结果

（１） （２） （３）

ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ ＰＡＴＥＮＴＳ

成长期组 成熟期组 衰退期组

ＳＩ
０􀆰 １３５∗∗∗

（３􀆰 １４）
０􀆰 １８２∗∗∗

（３􀆰 ５３）
０􀆰 １２４∗∗

（２􀆰 ０５）

ＳＩ×ＰＥＲＩＯＤ
０􀆰 ０９０∗∗

（２􀆰 ５０）
０􀆰 １１１∗∗

（２􀆰 ３９）
０􀆰 １１４∗∗

（２􀆰 ３３）

ＳＩ×ＲＡＮＧＥ
０􀆰 ２４１∗

（１􀆰 ９２）
０􀆰 ２３４∗

（１􀆰 ９３）
０􀆰 ２１９∗

（１􀆰 ７８）

ＳＩ×ＳＴＡＦＦ
０􀆰 ２９２∗∗

（２􀆰 ０２）
０􀆰 ３１１∗∗

（２􀆰 ３３）
０􀆰 ２９９∗

（１􀆰 ９１）

ＳＩ×ＤＩＦＦ
０􀆰 １１４∗

（１􀆰 ８２）
０􀆰 １０６
（１􀆰 ６９）

０􀆰 １００
（１􀆰 ６６）

ＣＯＮＴＲＯＬＳ 控制 控制 控制

ＦＩＸＥＤ ＥＦＦＥＣＴ 控制 控制 控制

Ｎ １５５ ２０８ ８０

六、 研究结论

本文使用 ２０１０—２０２１ 年医疗器械生产企业的业

绩型股权激励数据， 开展实证研究。 结果发现， 业绩

型股权激励的实施能够促使激励对象与企业利益趋

同， 进而增强企业创新水平。 股权激励在适度的范围

内， 对企业创新的影响更有效。 一方面， 覆盖核心员

工的权益， 体现激励的公平性， 让更多的核心员工分

享企业成长的收益； 另一方面， 在扩大业绩型股权激

励范围的同时保持相应的股权激励阶梯差距， 实现更

多的人员激励覆盖， 避免 “搭便车” 行为， 能够提

高企业创新水平。 此外， 业绩型股权激励的行权期限

越长， 对企业创新的提升效果越显著。 进一步研究发

现， 在股权集中度较高的企业中， 业绩型股权激励可

以发挥更高激励效果。 原因在于， 在较高的股权集中

度下， 业绩型股权激励的设计更容易受大股东的影

响， 激励机制更为合理， 更能够提升企业创新绩效。
较低的股权集中度可能致使管理层权力过大， 其业绩

型股权激励更容易受管理层的影响， 有更高的福利特

征， 激励效果相对较弱。 此外， 管理层薪酬对业绩型

股权激励的实施存在较强的影响， 管理层内部存在较

大的薪酬差异不利于发挥业绩型股权激励的作用。 最

后， 对企业生命周期的研究表明， 随着企业生命周期

从成长期、 成熟期再到衰退期， 业绩型股权激励对企

业创新的促进效果呈现先上升再下降的趋势。
本文的结论表明， 业绩型股权激励能够有效激励

管理层实现业绩目标， 也能激励管理层从企业长远价
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值出发， 致力于提升企业创新。 情境差异会对业绩型

股权激励产生重要影响， 因此股权激励应保持相机演

变， 从而更好地发挥其激励作用。 与此同时， 企业在

设置业绩型股权激励制度时， 应当考虑股权行权期

限。 过短的行权期限难以起到应有的激励效果， 并且

可能导致管理层为追求短期业绩而削减研发支出， 损

害企业长期创新。 因此， 设置较长的股权行权期限是

更好的选择。 此外， 设置业绩型股权激励机制和条款

的时候， 应当考虑公司管理层薪酬差距的制定、 股权

激励范围的选择、 股权激励差距的安排、 不同生命周

期的作用和股权集中度的安排。 业绩型股权激励只有

结合具体的情境条件， 注重与其他管理控制工具相结

合， 才能合理地制定业绩型股权激励政策和计划， 有

效推进企业创新发展。
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关税传递、 进口需求弹性与进口品价格
———基于制造业的行业分析
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ＸＵ Ｙｕｎ ＯＵＹＡＮＧ Ｙｕａｎ⁃ｆｅｎ

［摘　 要］ 本文将国民经济行业分类与海关协调制度产品代码进行匹配， 以按照国民经济行业分

类标准集结的关税、 进口价格和进口需求弹性数据为基础， 分析进口需求弹性在关税进口价格传递中

的作用， 并进一步探讨国际竞争因素如何影响进口需求弹性对关税进口价格传递效应的调节作用。 实

证研究表明： 进口需求弹性对关税的进口价格传递具有促进作用， 即在进口需求弹性越大的行业， 关

税进口价格传递效应越显著； 国际竞争因素削弱了进口需求弹性对关税进口价格传递的促进作用， 进

口广度增加， 贸易伙伴国数目越多， 进口商品的市场竞争越活跃， 同时中国进口贸易占全球贸易份额

越大， 中国进口商国际市场定价能力越强， 关税对人民币进口价格传递程度越弱， 关税调整的红利都

将越多传导给国内市场； 此外， 关税的进口价格传递效应呈现显著的行业差异性。
［关键词］ 关税传递　 进口需求弹性　 进口价格　 国际竞争
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ｏｆ ｔａｒｉｆｆ ａｄｊｕｓｔｍｅｎｔ ｗｉｌｌ ｂｅ ｔｒａｎｓｍｉｔｔｅｄ ｔｏ ｔｈｅ ｄｏｍｅｓｔｉｃ ｍａｒｋｅｔ􀆰 Ｉｎ ａｄｄｉｔｉｏｎ， ｔｈｅ ｔａｒｉｆｆ ｐａｓｓ⁃ｔｈｒｏｕｇｈ ｔｏ ｉｍｐｏｒｔ
ｐｒｉｃｅ ｐｒｅｓｅｎｔｓ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔ ｉｎｄｕｓｔｒｉａｌ ｈｅｔｅｒｏｇｅｎｅｉｔｙ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｔａｒｉｆｆ ｐａｓｓ⁃ｔｈｒｏｕｇｈ　 Ｉｍｐｏｒｔ ｄｅｍａｎｄ ｅｌａｓｔｉｃｉｔｙ　 Ｉｍｐｏｒｔ ｐｒｉｃｅ　 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ
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一、 引言

２０ 世纪 ９０ 年代以来， 中国实施了以削减关税和

降低非关税壁垒为主要内容的贸易开放改革， 简单平

均关税从 １９９６ 年的 ２３􀆰 ７％下降至 ２０１８ 年的 ９􀆰 ６５％，
降幅高达 ６０％。 关税的显著削减带来贸易的快速发

展， 中国进口贸易额由 １９９６ 年的 １􀆰 １５ 万亿元人民币

增至 ２０１８ 年的 １４􀆰 １ 万亿元人民币， 贸易额增长了

１２􀆰 ３ 倍。 党的十八大以来， 关税税率调整从侧重稳

定规模向优化结构转变， 从保障生产向生产与消费并

重转变， 从注重保护国内市场向充分利用国内、 国际

两个市场、 两种资源、 两套规则转变。 但当今世界正

经历百年未有之大变局， 在中国经济发展的比较优势

逐渐从廉价劳动力转向以资本、 技术为主的同时， 我

国制造业也面临着发达国家 “高端回流” 和发展中

国家 “中低端分流” 双向挤压的严峻压力。 为此，
党的二十大提出， 要贯彻新发展理念， 加快构建以国

内大循环为主体、 国内国际双循环相互促进的新发展

格局。 关税调控了国内和国际两个市场的商品价差，
通过价格引导作用可以调节国内资源配置， 进而影响

贸易结构优化升级和宏观经济发展。 关税的价格传递

效应反映了关税变化所引起的贸易产品价格变化， 是

关税调节生产和消费的微观基础， 也是应对外部市场

不确定性， 维持国内价格相对稳定的重要途径。 关税

的进口价格传递具有行业特定性， 产品特性、 生产技

术、 消费者偏好等因素都会导致不同行业的传递系数

存在较大差距。 因此， 全面掌握关税对中国进口贸易

的影响特征， 精准识别中国关税进口价格传递效应，
可为促进经济高质量发展提供坚实的外贸建设着

力点。
本文首先以关税传递为研究对象， 讨论进口国关

税调整对进口价格的影响。 其次重点关注需求因素，
以进口需求弹性衡量消费者偏好， 分析行业进口需求

弹性在关税进口价格传递中的作用， 即进口需求弹性

是否对关税传递存在阻碍或促进作用。 此外， 进口需

求弹性通过影响国内需求对进口产品价格波动的反应

程度， 引起关税进口价格传递的行业差异， 但进口商

品的国际竞争状况也会改变外国出口企业与本国进口

企业的价格博弈， 进而影响关税进口价格传递作用的

发挥， 因此本文进一步探讨国际竞争因素调节进口需

求弹性对关税进口价格传递的边际效应。 最后， 本文

还将制造业分为中间投入品、 资本品和消费品行业，
进行行业异质性分析。 通过对 １９９６—２０１８ 年中国关

税的人民币进口价格传递效应的研究， 本文主要贡献

和结论如下： （１） 研究内容上， 将国民经济行业

（ＧＢ） 分类与海关协调制度产品代码进行匹配， 以按

照国民经济行业分类标准集结的关税、 进口价格和进

口需求弹性数据为基础， 探讨进口需求弹性是否影响

关税的进口价格传递效应， 并拓展关于国际竞争因素

是否以及如何影响进口需求弹性对关税进口价格传递

边际效应的分析。 （２） 研究结论上， 进口需求弹性

对关税的进口价格传递具有促进作用， 即在进口需求

弹性越大的行业， 关税进口价格传递效应越强。 同

时， 国际竞争因素削弱了进口需求弹性对关税进口价

格传递的促进作用。 此外， 关税的人民币进口价格传

递效应呈现显著的行业差异性。 （３） 应用前景上，
本文通过行业层面的研究结果揭示了由关税削减所引

起的不同行业进口价格变动在程度上的差异， 以及影

响这些差异的经济因素， 为今后中国结合自身发展及

外部国际经济环境， 合理利用关税政策， 应对日益增

加的外部市场不确定性， 维持进口价格的相对稳定，
助力扩大内需， 促进开放福利惠于民和国内产业升级

提供有效的实证研究基础。
本文余下部分的结构安排如下： 第二部分为文献

综述； 第三部分为模型设置； 第四部分为数据说明与

分析； 第五部分为模型回归结果与分析； 第六部分为

结论与政策启示。

二、 文献综述

自外国出口企业发出货物， 本国进口商完成进口

审批与缴纳关税， 至国内消费者购买产品， 一国货物

贸易根据产品流转环节的不同， 整个流程涉及多个产

品价格。 外国出口企业依据其生产成本与市场需求，
结合进口国关税等贸易政策决定其产品售价。 本国进

口商根据其进口成本、 国内同类产品的竞争状况和国

内市场对进口商品的需求程度， 决定该产品的国内售

价。 进口国关税一般由外国出口企业、 本国进口商、
国内同类企业和国内消费者共同承担。 关税对不同阶

段产品价格的影响表现出不同特征， 相应地， 就关税

价格效应的研究， 学者们也区分不同价格进行了各有

侧重的探讨。 在相关研究中， 关税吸收、 关税传递或

传导被用于描述同一个问题的不同阶段。
４８
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进口国关税的调整影响外国出口企业的产品售

价， 这一价格效应称为关税吸收。 例如， Ｆｅｅｎｓｔｒａ
（１９８９） ［１］以垄断条件下出口厂商利润最大化模型为

理论基础， 实证得出 ２０ 世纪 ８０ 年代美国从日本汽车

进口的关税调整中， 大约 ４０％的关税波动被日本出

口企业所吸收。 进口国关税削减所引致的进口需求上

涨， 有助于外国出口企业将部分关税削减吸收为自身

产品价格上涨； 相反地， 进口国加征关税， 该国进口

需求下降， 为保证既定的销售规模， 外国出口商有意

愿将增加的关税部分转化为自身产品价格下调， 降低

产品售价以稳定市场份额。 在特殊情形下， 甚至可能

出现贸易大国在加征进口关税时， 外国出口企业的价

格降幅超过关税增幅， 使得进口品国内售价不升反

降， 导致关税没有发挥保护国内产业的作用， 这种现

象被称为 “梅茨勒悖论” （Ｍｅｔｚｌｅｒ， １９４９［２］ ）。 另外，
Ａｍｉｔｉ 和 Ｋｈａｎｄｅｌｗａｌ （２０１３） ［３］、 Ｆａｎ 等 （２０１５） ［４］ 的

研究还发现关税吸收与市场结构存在关联性， 进口国

关税减让会加强出口国国内市场的竞争， 促使出口企

业提高产品质量和价格。 Ｌｕｄｅｍａ 和 Ｙｕ （２０１６） ［５］ 也

证实 １９９７—１９９８ 年间美国出口企业在面对外国关税

削减时， 出口企业提升其产品质量和价格， 甚至出现

产品售价提高的幅度超过进口国关税削减幅度的现

象， 进而导致进口国进口价格上升， 即关税的超额吸

收， 这种现象也被称为 “准梅茨勒悖论” （ Ｑｕａｓｉ⁃
Ｍｅｌｔｚｅｒ ｐａｒａｄｏｘ）。

另一方面， 进口国的关税调整可能会对该国进口

价格和国内消费价格产生不同影响， 前一价格效应被

称为关税传递， 而后者在文献中往往被解释为关税传

导。 关税的不完全传递或传导是指关税削减只有一部

分传递到进口产品价格或国内消费者价格。 Ａｍｉｔｉ 和
Ｋｏｎｉｎｇｓ （２００７） ［６］将贸易品分为最终产品和中间投入

品， 从中间投入品拓展了研究视角， 发现关税的调整

引起最终产品和中间投入品价格的不同变化。 Ｙｕ
（２０１１） ［７］研究了市场结构对关税传递的影响， 发现

关税传递与进口企业对上游市场的控制力呈正相关，
与其 对 下 游 市 场 的 控 制 力 呈 负 相 关。 Ａｍｉｔｉ 等

（２０１９） ［８］讨论 ２０１８ 年前 ９ 个月美国加征中国出口产

品关税对美国经济的短期影响， 指出加征关税导致相

关产品价格上升的幅度约在 １０％ ～３０％之间， 其中大

部分关税被美国进口商和消费者承担。 此外， 关税削

减增强了进口产品对国内同类产品的价格优势， 国内

同类企业被迫调整价格以适应新的竞争格局， 其价格

效应形成两种不同观点： 一是关税减让会加剧进口竞

争， 抑制国内企业成本加成， 国内产品相对价格下

降， 促使消费者转向更多国内产品的消费， 进口需求

减少， 进口产品价格下调， 如 Ｔｙｂｏｕｔ （２００３） ［９］ 等；
二是进口竞争加剧也有可能促使本国企业提高产品质

量和价格， 进口关税削减促进本国企业成本加成的提

升和国内产品价格的上涨， 如 Ｋｏｎｉｎｇｓ 等 （２００５） ［１０］。
关税传导主要针对关税调整对国内消费价格的影

响， 现有文献不仅从行业、 地区、 企业层面全方位分

析关税调整对国内市场价格的影响， 更对其传导机制

进行深入探讨。 如Ｎｉｃｉｔａ （２００９）［１１］和Ｍａｒｃｈａｎｄ （２０１２）［１２］

发现关税调降不仅会导致进口商品的价格下降， 还会

提高进口商品的种类和数量， 加剧国内市场竞争， 从

而降低国内商品价格。 Ｐａｒｋ 等 （２００６） ［１３］ 认为不断上

升的私营部门占比加剧了市场竞争， 私营部门通过提

高其在国内市场的控制力， 将关税减让的福利带给国

内消费者。 在针对中国关税调整的研究方面， 朱晶等

（２０１６） ［１４］利用 １９９７—２０１４ 年间中国省级面板数据，
考察发现从价格传导的视角来看， 关税减让显著提升

农户的福利水平， 且其福利分配效应更偏向于高收入

组农户和东部发达地区。 Ｈａｎ 等 （２０１６） ［１５］基于中国

城市家庭调查数据， 研究了市场结构 （特别是私营

部门规模） 如何影响关税传导， 以及这种机制如何

影响家庭从贸易自由化中受益的程度。 其研究结果表

明， 中国城市中私营部门的比例与关税传导呈正相关

关系， 且加入世界贸易组织对中国家庭的平均福利收

益估计为 ７􀆰 ３％， 通过更高水平的私有化产生的福利

分配效应有利于穷人。 张甜甜和孙浦阳 （２０１９） ［１６］

从商品的实际市场价格角度检验房地产价格对关税

传导效果的实际影响， 研究显示房价较高的地区，
居民的商品需求弹性较低， 导致实际价格受关税影

响较小， 关税传导机制受到阻碍， 即房价上涨会抵

销关税下降对国内消费市场的影响。 孙浦阳等

（２０１９） ［１７］研究认为高铁建设对关税传导不仅存在

显著的正向效应， 而且对不同地区和不同产品的价

格影响存在明显差异。

三、 模型设置

本文参照 Ｇａｇｎｏｎ 和 Ｋｎｅｔｔｅｒ （１９９５） ［１８］、 Ｍａｌｌｉｃｋ
和 Ｍａｒｑｕｅｓ （２００８） ［１９］的出口企业利润加成模型， 假
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设本国市场对外国产品的进口需求取决于进口价格，
而出口厂商的生产成本取决于出口额与投入品的价

格。 在关税存在条件下， 国外出口厂商利润最大化问

题如下：

Πｉ ＝Ｍａｘ ｐｘｉ ｑｉ
（１＋ｔｉ）ｐｘｉ
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式中， ｉ 表示不同产品； ｐｘ
ｉ 表示产品 ｉ 以外币计

价的外国出口厂商价格； ｑｉ 为产品 ｉ 国外出口厂商出

口总量； ｅ 为汇率， 表示为本国货币的外币价格； ｔｉ
表示产品 ｉ 进口关税率； Ｙ 为本国总收入； ｗ ｉ 为外国

出口厂商投入品价格。
国外出口厂商的最优定价将由出口企业边际成本

与外国产品在本国市场的需求弹性所决定的成本加成

共同决定。 本币进口价格为外国出口价格与汇率的比

值 ｐｍ
ｉ ＝ ｐｘ

ｉ ／ ｅ， 本币进口价格方程可以表示为：

ｄｐｍ
ｉ

ｐｍ
ｉ

＝αｉ
ｄｅ
ｅ
＋βｉ

ｄｔｉ
ｔｉ
＋θｉ

ｄＭＣ∗
ｉ

ＭＣ∗
ｉ

＋γｉ
ｄＹ
Ｙ

（１）

式中 ＭＣ∗
ｉ 为 ｉ 产品外国出口厂商的边际成本，

βｉ 为 ｉ 产品进口价格的关税传递系数。
基于上式进口价格决定条件， 本文构建如下回归

方程以探究关税对我国行业进口价格的传递效应：

ｌｎｐｍ
ｉｔ ＝β０＋β１ ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ＋β２ ｌｎｗ ｉｔ＋β３ ｌｎｅｉｔ＋β４ ｌｎｑｉｔ

＋β５ ｌｎＹｉｔ＋β６ ＩＮＤｉ＋β７Ｙｅａｒｔ＋εｉｔ （２）

式中， ｉ 表示进口行业； ｐｍ
ｉｔ 为人民币进口价格

（不含关税）； ｔａｒｉｆｆｉｔ表示 ｔ 年 ｉ 行业进口关税； ｗ ｉｔ为

进口行业的生产成本； ｅｔ 为间接标价法的人民币汇

率， 其值增加表示人民币升值； ｑｉｔ为国内市场中竞争

性产品的价格； Ｙｉｔ为国内对该行业的消费支出规模；
εｉｔ表示估计方程的残差。 为避免回归过程中遗漏重要

解释变量， 在回归中控制行业、 年份固定效应， 其中

行业固定效应 ＩＮＤｉ 吸收了关于行业特征对回归的影

响， 年份固定效应 Ｙｅａｒｔ 吸收了与年份特定相关因素

的影响。
根据模型设定， 关税进口价格传递程度由 β１ 衡

量。 当进口国满足小国假设时， 该国为国际市场价格

的接受者， 其进口产品价格为世界价格， 进口国关税

调整并不会影响该国进口产品价格， 关税的进口价格

传递系数 β１ 为 ０。 贸易大国的假设更符合中国国情，
中国进口需求将对国际市场和外国出口商的定价行为

产生影响。 由于价格调整的黏性特征， 关税削减将导

致进口商品相对价格下降， 国内消费者将更多选择进

口产品， 国内需求的增长促使进口品价格回调， 此

时， 外国出口商可以选择将部分关税削减红利吸收为

自身产品价格上涨， 转化为企业利润， 因此， 我们预

期 β１ 显著为负， 即随着关税下降， 人民币进口价格

（不含关税） 上调。 反之， 加征关税将导致进口商品

价格相对国内竞争性商品上调， 国内消费者将更多选

择国内商品。 为保持销售规模， 外国出口商可能选择

将部分加征的关税吸收为自身产品价格下调， 降低产

品售价以稳定市场份额， β１ 依然为负， 即随着关税

上升， 人民币进口价格 （不含关税） 下降。 由于

“准梅茨勒悖论” 或者 “梅茨勒悖论” 现象较为特

殊， 一般认为进口产品价格提高 （下降） 幅度低于

关税削减 （增加） 幅度， 即 β１ 的绝对值小于 １。
为考察进口需求弹性是否影响关税进口价格传递

程度， 即进口需求弹性是否对关税传递存在阻碍或促

进作用， 在计量模型中引入进口需求弹性与进口关税

的交互项， 对进口需求弹性、 进口关税与进口价格间

的关系进行分析， 如式 （３） 所示：

ｌｎｐｍ
ｉｔ ＝β０＋β１ ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ＋β２ ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ×ｌｎ ηｉｔ

＋β３ ｌｎ ηｉｔ ＋β４ ｌｎｗ ｉｔ＋β５ ｌｎｅｉｔ＋β６ ｌｎｑｉｔ

＋β７ ｌｎＹｉｔ＋β８ＩＮＤｉ＋β９Ｙｅａｒｔ＋εｉｔ （３）

式中， ηｉｔ 为进口行业需求弹性的绝对值。 基

于该式， 关税进口价格传递程度由 β１＋β２ ｌｎ η ｉｔ衡量。
如果 β１ 为负且其绝对值小于 １， 关税削减导致人民

币进口价格上涨， 但进口品国内售价 （含关税） 依

旧下调， 进口需求增加。 此时， 进口需求越富有弹

性， 同等幅度的价格下调将导致更大幅度的进口品需

求增加。 外国出口企业能够在以不失出口规模为代价

的前提下， 提高产品售价， 将关税削减更多地传递给

进口价格， 即需求弹性越大， 进口价格上调幅度越

大。 当进口需求越不富有弹性， 同幅度的国内售价下

调将导致较小幅度的进口需求增加， 外国出口企业为

维持市场份额， 会将关税削减更多地传递给进口商品

国内售价， 人民币进口价格的提升幅度受到限制。 相

反地， 加征关税导致人民币进口价格下降， 但含关税

的国内售价上涨， 进口需求减少。 此时， 进口需求越

富有弹性， 同等幅度的价格上调将导致较大幅度的进

口需求削减。 外国出口企业为维持其出口规模， 将加

征的关税更多地吸收为出口价格的下调， 即进口需求

弹性越大， 人民币进口价格下调幅度越大。 进口需求
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越不富有弹性， 同幅度的价格上调将导致较小幅度的

进口需求削减， 外国出口企业吸收加征关税的意愿减

弱， 加征的关税将更多地传导给国内销售价格， 人民

币进口价格的降幅有限。 因此， 我们预期 β２ 显著为

负， 表明进口需求弹性对人民币进口价格 （不含关

税） 关税传递程度存在促进作用， 进口需求越富有

弹性， 关税的进口价格传递越多。

四、 数据说明与分析

（一） 数据说明

以行业层面数据分析中国关税进口价格传递效

应， 需要获得中国进口产品的国外成本信息， 并考虑

以进口额为权重获得对行业进口成本的估算。 不同产

品的国外生产成本存在很大差异， 并且各国不同产品

生产成本数据的可获得性受限， 因此， 本文将只关注

制造业行业。 为完成贸易、 关税与行业数据的有效结

合， 本文将海关协调制度 （ＨＳ１９９６） 的 ６ 分位产品

与国民经济行业分类 （ＧＢ２００２） 进行匹配， 其转换

依据包括国家统计局 《统计用产品分类目录》、 联合

国 《产品总分类》 （ＣＰＣ１􀆰 ０ 版） 和海关协调制度

（ＨＳ１９９６） 产品列表。① 其他年份的贸易、 关税和国

民经 济 行 业 数 据 将 其 分 别 调 整 为 与 ＨＳ１９９６ 和

ＧＢ２００２ 分类标准对应的数据。
参照海关总署采用的 “单位价值法” 编制人民

币进口价格 ｐｍ
ｉｔ 。② 首先按协调编码制度 （ＨＳ１９９６）

分类的 ６ 分位进口产品的进口金额和进口数量计算各

种进口产品的单位价值， 然后依据国民经济行业

ＧＢ２００２ 分类的制造业各行业与 ＨＳ９６ 的 ６ 分位产品

的对应关系， 将各进口产品的单位价值， 根据费氏指

数法， 计算出以 ２０１０ 年为基期的制造业各行业进口

价格指数。③ 本文选取的样本覆盖率为 ７５％， 贸易数

据来源于 ＵＮ⁃Ｃｏｍｔｒａｄｅ 数据库， 该数据库包括研究

ＨＳ６ 分位数产品的进口量、 进口值和单位价值数据。

行业关税数据的构建， 以 ＷＴＯ 数据库中我国 ＨＳ１９９６
的 ６ 分位产品的最惠国税率 （ＭＦＮ） 为基础， 根据

ＧＢ２００２ 行业与 ＨＳ１９９６ 的 ６ 分位产品对应关系， 将

细分产品的关税税率简单平均获得行业关税。 本文选

取简单平均， 而非贸易额加权平均获得行业关税水

平， 是避免部分高关税壁垒导致较小的进口贸易额，
而低贸易额权重使得这些高关税作用被弱化， 进而无

法全面准确描述关税真实水平， 相对而言， 简单平均

关税更能准确度量关税政策的影响。
对行业进口需求弹性值的估算， 本文依据 Ｋｅｅ 等

（２００８） ［２０］将进口品作为中间投入品， 结合弹性分析

法和 ＧＤＰ 生产函数法所构建的一般均衡模型回归获

得 ＨＳ１９９６ 的 ６ 分位进口产品的需求弹性， 并以各产

品的进口贸易额为权重， 获得制造业各行业进口需求

弹性。 在估算需求弹性过程中， 除进口贸易数据来源

于 ＵＮ⁃Ｃｏｍｔｒａｄｅ 数据库之外， 还涉及 ３ 种要素禀赋：
劳动、 资本存量和农业土地数据。 劳动和农业土地的

数据直接来自世界银行 Ｗｏｒｌｄ Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ Ｉｎｄｉｃａｔｏｒｓ
（ＷＤＩ） 数据库， 资本存量数据利用 ＷＤＩ 中的实际投

资数据， 通过永续盘存法获得。 将制造业生产者价格

指数 （ＰＰＩ） 作为各国制造业出口厂商生产边际成本

的代理变量。 在计算制造业各行业的外国生产成本

时， 首先收集主要为 ＯＥＣＤ 成员国的 ３７ 个国家制造

业生产者价格指数， 并将其调整为以 ２０１０ 年为基期

的定基比数据； 其次， 以中国从这 ３７ 个国家的制造

业各行业进口额为权重， 将各国制造业 ＰＰＩ 加权平

均， 获得中国制造业各行业进口商品的生产成本。 考

虑到我国从各个国家进口的产品结构存在较大差异，
本文不采用单一名义有效汇率， 而是编制中国分行业

的名义有效汇率。 由于各国货币与人民币汇率数值差

距较大， 因此， 先将各国汇率以人民币间接标价法表

示， 再将其标准化为 ２０１０ 年为 １００ 的相应指标， 同

７８

①

②

③

首先， 根据联合国数据， 将 ＣＰＣ１􀆰 ０ 与 ＨＳ１９９６ 代码进行匹配； 其次， 根据 《统计用产品分类目录》 中的 ＣＰＣ１􀆰 ０ 产品与国民经济行业分类

（ＧＢ２００２） 转化关系， 将 ＣＰＣ１􀆰 ０ 产品代码与 ＧＢ２００２ 行业进行匹配； 最后以 ＣＰＣ１􀆰 ０ 产品为链接纽带， 将 ＨＳ１９９６ 的 ６ 分位产品代码归类至

国民经济行业 （ＧＢ２００２） 分类的各行业中。 联合国网站提供了 《产品总分类》 （ＣＰＣ１􀆰 ０ 版） 与协调制度 （ＨＳ１９９６） 的对应关系表， 详见链

接： ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｕｎｓｔａｔｓ􀆰 ｕｎ􀆰 ｏｒｇ ／ ｕｎｓｄ ／ ｃｌａｓｓｉｆｉｃａｔｉｏｎｓ ／ ｅｃｏｎ ／ 。
根据海关总署 ２００５ 年起正式编制出版 《中国对外贸易指数》 ， 指数体系使用费氏指数 （即 “理想指数” ） 体系。 价格和进 ／ 出口值均按人

民币计价和计值， 进口价格指数的计算按到岸价格 （ＣＩＦ） 计算， 样本覆盖率在 ７０％ 以上。 信息来源： ｈｔｔｐ： ／ ／ ｔｊｓ􀆰 ｃｕｓｔｏｍｓ􀆰 ｇｏｖ􀆰 ｃｎ ／ ｔｊｓ ／ ｓｊｇｂ ／
ｍｙｚｓ ／ ｉｎｄｅｘ􀆰 ｈｔｍｌ。

各产业进口价格的费氏指数计算方法为： 首先分别计算各产业进口价格的拉氏指数 Ｌｐ ＝ ∑ｉ
ｐｉ１ｑｉ０ ／∑ｉ

ｐｉ０ｑｉ０ 和各产业进口价格的帕氏指数

Ｐｐ ＝∑ｉ
ｐｉ１ｑｉ１ ／∑ｉ

ｐｉ０ｑｉ１， 其中 ｉ 表示各产业中的不同产品， ｐｉ１和 ｐｉ０为报告期和基期进口价格， ｑｉ１和 ｑｉ０为报告期和基期进口数量。 根据拉

氏指数和帕氏指数可以计算出费氏指数： Ｆｐ ＝
　 ＬｐＰｐ 。 本文费氏指数的计算以 ２０１０ 年为基期。
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时考虑不同年份每个国家对应的权重变化， 为更好刻

画贸易结构变动， 将各产品每年来源于不同国家的进

口份额作为该年的汇率权重， 按进口额加权获得分行

业名义有效汇率， 作为分行业汇率的代理变量。 中国

国内竞争性产品价格 （ｑｉｔ）， 以国内制造业分行业生

产者价格指数近似。①产品的消费支出规模 （Ｙｉｔ） 以

行业产值加进口额并减去出口额衡量， 行业产值以

《工业统计年鉴》 中规模以上制造业企业的主营业务

收入为代理变量。②

①　 自 ２００２ 年， 我国才有制造业分行业 ＰＰＩ 数据， 之前年份数据以大类 ＰＰＩ 数据补充， 即将原材料、 食品、 衣着、 一般日用品、 加工业产品等

ＰＰＩ 数据对应到制造业分行业。
②　 由于文具制造业的消费支出规模存在几年数据为负， 即当年出口额超过进口额与主营业务收入之和， 对这些数据在做自然对数处理时， 取值

为－ｌｎ ｜Ｙ ｜ 。
③　 ２０１８ 年 １１ 月， 中国进一步自主大幅降低关税， 降税后制造业整体关税水平降至 ７􀆰 ２４％。

（二） 数据分析

以上述方法获得的制造业分行业 １９９６—２０１８ 年

进口价格指数为基础， 图 １ 展示了依据各行业进口额

为权重的制造业进口价格总指数和分类指数。 图形显

示 １９９６—１９９９ 年间， 中国进口价格指数较为稳定，
新世纪以来， 尤其是加入世界贸易组织之后， 中国制

造业进口价格变动表现出时间波动性和产业差异性特

征。 制造业进口价格总指数于 ２００１—２００５ 年间经历

了快速上涨， ２００６—２００８ 年震荡调整， 受国际金融

危机的影响， ２００９ 年价格指数下调， ２０１０ 年起进口

价格指数回调， 显示当期中国强劲的进口需求， 其后

又经历了 ２０１２—２０１５ 年间的下降和后续的上涨。 制

造业分类进口价格指数变动显示， ２００１—２００５ 年制

造业中间投入品、 资本品和消费品均呈现快速增长趋

势。 ２００６—２００８ 年间资本品进口价格下降明显， 中

间投入品和消费品价格依旧保持上涨趋势， 这使得制

造业进口价格总体相对较为平稳。 ２００８ 年金融危机

给进口价格带来显著负面影响， 进口价格指数均应声

下降。 ２０１２ 年后， 制造业消费品进口价格指数涨势

明显， 而中间投入品和资本品则一路下滑至 ２０１５ 年

后才回调。 中国加入世界贸易组织以来， 制造业消费

品进口价格上涨趋势最为显著， 即使受 ２００８ 年金融

危机影响短暂下降， ２００９ 年即迅速回调并一直保持

上涨态势。 究其因， 既有中国收入水平上涨带来购买

力提高， 国内需求上涨抬升了国际相关产品的价格，
也有伴随收入上涨， 国内消费者对进口消费品品质和

质量提出了更高要求， 从而助力进口产品价格上涨。
制造业进口价格总指数波动与中间投入品和资本品价

格波动较为一致， 这也反映中国制造业进口中消费品

所占比重相对较小的事实。
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图 １　 中国制造业进口价格指数 （１９９６—２０１８ 年）

图 ２ 显示中国制造业行业进口关税的波动情况。
由图可知， １９９７ 年中国关税水平削减显著， 由前一

年的 ２３􀆰 ７％降至 １７􀆰 ８％， 其后几年关税水平较为平

稳， ２００１ 年加入世界贸易组织后， 中国履行关税削

减承诺， 关税水平逐年下调， ２００５ 年是实施较大幅

度降税的最后一年， 当年制造业关税税率降至

９􀆰 ９８％， 之后年份关税水平调整幅度较小。③分制造

业行业大类分析， 关税水平存在较强的行业差异性，
制造业消费品关税水平最高， 而中间投入品关税水平

最低。 １９９６ 和 ２００１ 年消费品的关税水平分别为

３６􀆰 １％和 ２３％， ２００５ 年之后基本维持在 １３􀆰 ３％； 资

本品关税次之， １９９６ 年和 ２００１ 年分别为 ２０􀆰 ７％和

１５􀆰 ２％， ２００５ 年降至 ９􀆰 ３％； １９９６ 年中间投入品的关

税为 １６􀆰 ２％， ２００５ 年降至 ７􀆰 ７％。
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图 ２　 中国制造业进口平均关税 （１９９６—２０１８ 年）
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图 ３ 展示了中国制造业产品进口需求弹性波动情

况， 由于进口需求弹性为负值， 本图描述的是弹性绝

对值的变动情况。 １９９６—２０００ 年制造业进口产品总

需求弹性较为平稳， 加入世界贸易组织后， 需求弹性

略有下调， ２００４ 年之后缓慢上涨， 自 ２００８ 年起需求

弹性涨幅明显。 国际金融危机之后， 中国进口需求弹

性上涨显著， 这反映了中国强劲的进口需求和居民收

入水平增加对需求弹性的双重影响。 进口需求规模扩

大吸引了更多的外国出口企业进入市场， 企业数目增

多加剧了市场竞争， 进而使进口需求愈发富有弹性，
同时， 随着我国经济不断发展和人民收入水平的不断

提高， 对高品质进口产品有更多的需求， 进口商品在

消费支出中比重加大， 这也有助于进口需求弹性的提

高。 分制造业行业大类分析， 制造业消费品进口需求

最富有弹性， 中间投入品次之， 制造业资本品进口需

求弹性最低。
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图 ３　 中国制造业进口需求弹性 （１９９６—２０１８ 年）

五、 实证结果与分析

（一） 基准回归结果

利用 １９９６—２０１８ 年中国制造业行业相关数据，

本文就进口需求弹性对关税进口价格传递的影响进行

验证， 具体回归结果见表 １， 其中， 前两列根据式

（２） 进行回归， 后三列以式 （３） 为基础， 加入进口

需求弹性的影响， 所有回归均控制行业和年份固定效

应。 考虑国内 ＰＰＩ 和国内消费支出规模受到进口产品

价格影响可能存在一定的内生性， 在回归中对其使用

工具变量控制其内生性影响。 工具变量包括滞后一期

的 ＰＰＩ 和消费支出规模， 以及贷款利率和国内制造业

购进价格指数。 工具变量通过其合理性假设检验， 即

工具变量与内生变量相关， 与干扰性不相关。 列 （２）
和列 （５） 分别为 ＩＶ 回归结果。 主要结果显示， 无

论加入其他解释变量， 还是控制变量内生性问题， 进

口关税 （ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ） 的估计系数均显著为负。 由于进

口价格为人民币到岸价格， 不含关税， 这表明进口关

税削减带来人民币进口价格上涨， 外国出口企业存在

关税吸收， 将关税削减红利通过产品价格的提高， 部

分转化为企业利润。 同时， 关税系数的绝对值小于

１， 说明中国关税削减， 进口价格上涨幅度低于关税

削减幅度， 并没有发生 “准梅茨勒悖论” 现象。 其

次， 进口关税与进口需求弹性绝对值交互项的系数均

在 １％的显著水平上为负， 表明进口需求弹性对关税

的进口价格传递具有促进作用， 即在进口需求弹性越

大的行业， 关税进口价格传递效应越强， 这与之前的

理论推导结论一致。 关税削减时， 进口需求弹性越

大， 关税削减带来的进口商品国内价格下降会引发更

大幅度的需求增加， 外国出口企业可以在不失销量前

提下， 提高产品售价、 增加单位产品利润， 关税的进

口价格传递程度越大； 进口需求弹性越小， 同幅度的

进口品国内售价下调将导致较小幅度的进口需求增

加， 外国出口企业为追求扩大出口规模， 人民币进口

价格 （不含关税） 的提升幅度缩减。

表 １ 基准回归结果

变量

被解释变量： ｌｎｐｍｉｔ

（１） （２） （３） （４） （５）

固定效应 ＩＶ－固定效应 固定效应 固定效应 ＩＶ－固定效应

ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ
－０􀆰 １４８∗∗

（０􀆰 ０５６）
－０􀆰 １７２∗∗∗

（０􀆰 ０６０ ６４）
－０􀆰 １２１∗∗

（０􀆰 ０５５）
－０􀆰 １８５∗∗∗

（０􀆰 ０５８）
－０􀆰 ２０９∗∗∗

（０􀆰 ０６０）

ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ×ｌｎ ηｉｔ
－０􀆰 ６８９∗∗∗

（０􀆰 １２２）
－０􀆰 ６８７∗∗∗

（０􀆰 １２２）
－０􀆰 ６２１∗∗∗

（０􀆰 １２１）

ｌｎ ηｉｔ
２􀆰 ５１５∗∗∗

（０􀆰 ４６０）
２􀆰 ５１４∗∗∗

（０􀆰 ４６２）
２􀆰 ２５７∗∗∗

（０􀆰 ４６０）

９８
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变量

被解释变量： ｌｎｐｍｉｔ

（１） （２） （３） （４） （５）

固定效应 ＩＶ－固定效应 固定效应 固定效应 ＩＶ－固定效应

ｌｎｗｉｔ
１􀆰 ６９５∗∗∗

（０􀆰 ５９７）
１􀆰 ５５５∗∗∗

（０􀆰 ５９３）
２􀆰 ３０２∗∗∗

（０􀆰 ５８２）
１􀆰 ９０７∗∗∗

（０􀆰 ５８６）
１􀆰 ６９４∗∗∗

（０􀆰 ５８５）

ｌｎｅｉｔ
０􀆰 ０１３

（０􀆰 １６１）
０􀆰 ３４５∗∗

（０􀆰 １６８）
－０􀆰 ０３５
（０􀆰 １５８）

－０􀆰 ０５３
（０􀆰 １５８）

０􀆰 ２９２∗

（０􀆰 １６６）

ｌｎｑｉｔ
０􀆰 ２４６∗∗∗

（０􀆰 ０８５）
０􀆰 ２８３∗∗∗

（０􀆰 ０８８）
０􀆰 ２７４∗∗∗

（０􀆰 ０８３）
０􀆰 ３１５∗∗∗

（０􀆰 ０８６）

ｌｎＹｉｔ
０􀆰 ０２０∗∗

（０􀆰 ００９）
０􀆰 ０２４∗∗∗

（０􀆰 ００９）
０􀆰 ０１４

（０􀆰 ００８）
０􀆰 ０１９∗∗

（０􀆰 ００９）

固定效应 行业 ／ 年份 行业 ／ 年份 行业 ／ 年份 行业 ／ 年份 行业 ／ 年份

行业数目 ２８ ２８ ２８ ２８ ２８

观测值 ６４２ ６１３ ６４２ ６４２ ６１３

拟合优度 ０􀆰 ６５５ ０􀆰 ６５７ ０􀆰 ６６６ ０􀆰 ６７３ ０􀆰 ６７２

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示系数在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著， 下同。

　 　 在其他控制变量中， 外国出口企业生产成本估计

系数均显著为正， 表明生产成本是决定价格的重要因

素， 成本增加必然带来更高的产品售价。 在不控制变

量内生性问题时， 分行业有效汇率的估计系数均不显

著异于 ０， 在控制内生性问题的 ＩＶ 回归中， 汇率系

数显著为正， 这说明人民币购买力上升， 不仅可能增

加进口， 更有可能带来对更高品质进口产品的追求，
进而人民币进口价格上升。 不论是否控制变量的内生

性问题， 国内竞争性产品的价格对进口价格都具有显

著正向影响。 最后， 国内需求增加将提高进口产品价

格， 且该影响在控制其内生性问题后， 显著性增强。
（二） 稳健性检验

由于行业进口关税与进口价格之间可能因反向因

果造成内生性问题， 本文首先利用 Ｈａｕｓｍａｎ 检验对

关税的内生性进行探讨， 该检验结果显示无法拒绝关

税为外生变量的原假设。 其次， 选取制造业行业关税

滞后一期作为关税的工具变量， 控制其可能的内生性

影响， 对基准模型做工具变量回归， 结果显示关税对

进口价格存在显著传递效应， 关税削减导致进口价格

上涨， 且进口需求弹性对关税的进口价格传递具有促

进作用， 与基准模型回归结果一致。 因此， 本文认为

关税是相对外生的。 此外， 本文在基准回归基础上还

进行如下稳健性检验： （１） 改用外国劳动成本替代

各贸易国制造业生产者价格指数作为外国出口厂商边

际生产成本的代理变量。 由于无法获得各产业外国出

口厂商的生产成本度量， 本文的基准回归中采用各贸

易国制造业生产者价格指数作为各产业外国制造业出

口产品的边际成本， 但是这样的近似可能使估计结果

产生一定误差。 为了解这种近似对估计结果产生的影

响， 以外国劳动成本为外国出口厂商边际生产成本的

代理变量， 以分行业双边进口贸易额为权重， 重新加

权平均计算进口行业的外国成本， 并估计我国制造业

行业的关税传递系数以及进口需求弹性的调节效

应。① 回归结果显示， 采用劳动成本作为外国制造业

出口厂商生产成本的代理变量并未对关税传递系数和

进口需求弹性作用的估计结果产生太大影响。 因此，
本文采用各产业外国生产者价格作为各产业外国出口

厂商生产成本的代理变量是比较合理的， 基准模型所

得到的估计结果可靠性较高。 （２） 采用不同的分行

业汇率估计替代基准回归中按进口额加权的分行业名

义有效汇率。 首先， 我们忽略贸易结构的影响， 将标

准化的各国汇率数据简单平均得到分行业汇率代理变

量； 其次， 我们分别考虑人民币对美元名义汇率、 人

民币名义有效汇率和实际有效汇率作为汇率数据代入

０９
① 外国劳动成本数据为国际货币基金组织 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｓｔａｔｉｓｔｉｃｓ （ＩＦＳ） 数据库中的 Ｃｏｍｐｅｎｓａｔｉｏｎ ｏｆ ｅｍｐｌｏｙｅｅｓ （ＬＣＵ）。
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回归。 回归结果显示， 不同汇率对关税的进口价格传

递效应和进口需求弹性的边际作用没有显著影响。
（３） 由于中国对烟草行业实行垄断性经营， 市场准入

制度严格， 国外烟草品牌鲜有机会进入中国市场， 形

成中国烟草总公司一家独大的现象， 烟草业国有企业

占比接近 １００％。 为剔除烟草业特殊经营管控的影响，
将该行业数据删除后再进行回归， 所有变量的估计结

果没有明显改变， 支持本文回归结果的稳健性。①

①　 受篇幅限制， 文中无法列出稳健性回归结果， 感兴趣的读者可联系作者索取。

（三） 进一步分析

１􀆰 国际竞争影响。
由上文分析可知， 进口需求弹性通过影响国内

需求对进口产品价格波动的反应程度， 引起关税进

口价格传递的行业差异， 但进口商品的国际竞争状

况也会改变外国出口企业与本国进口企业的价格博

弈， 进而影响关税进口价格传递作用的发挥。 进口

商品国际竞争越激烈， 外国出口商定价权越式微，
关税对进口价格的影响越弱， 关税削减将越多传导

给国内消费价格， 进口需求弹性对关税进口价格传

递的促进作用也越不显著。 相应地， 中国进口商市

场定价权越强， 对国际市场价格影响力越大， 关税

削减将越多传导给国内消费价格， 压缩进口产品价

格的调整幅度， 进口需求弹性对关税进口价格传递

的边际作用也将削弱。 由此， 对于国际竞争状况不

同的进口商品， 进口需求弹性对关税进口价格传递

的调节作用也可能不同。 为检验该影响的行业差

异， 本文选取进口广度和中国进口贸易占全球进口

贸易份额两个指标来衡量国际市场竞争程度， 并按

式 （４） 进行回归。

ｌｎｐｍ
ｉｔ ＝β０＋β１ ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ＋β２（ ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ×ｌｎ ηｉｔ ）

＋β３（ ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ×ｌｎ ηｉｔ ×Ｃｏｍｉｔ）＋β４（ ｌｎ ηｉｔ

×Ｃｏｍｉｔ）＋β５（ ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ×Ｃｏｍｉｔ）＋β６ ｌｎ ηｉｔ

＋β７Ｃｏｍｉｔ＋αＸ ｉｔ＋εｉｔ （４）

其中， 度量国际竞争程度的 Ｃｏｍｉｔ包括 ２ 个指标： 进

口广度和中国贸易份额。 进口广度， 即进口产品来源

国的国家数目， 该指标代表进口商在不同产品间的选

择空间， 某一产品的进口来源国越多， 表明进口国越

容易在不同出口国之间选择合适产品， 市场竞争越激

烈。 进口广度指标的计算以分进口来源国的中国 ＨＳ６
分位进口数据为基础， 将按照 ＧＢ２００２ 行业分类的制

造业 ｉ 所包括的 ＨＳ６ 分位产品的进口来源国数目加

总， 再除以该行业所包含的 ＨＳ６ 分位产品类别数，

获得相应指标。 计算公式为 ∑ ｃｊ ｉｍｐｏｒｔＤｉｃｊｔ ／ Ｎｉｔ， 其

中， ｉｍｐｏｒｔＤｉｃｊｔ为虚拟变量， 当 ｔ 年中国从 ｃ 国进口 ｊ
产品时取值为 １， 否则为 ０； Ｎｉｔ为 ｔ 年 ｉ 行业中中国存

在进口的 ＨＳ６ 分位产品类别数。 中国贸易份额指标，
以 ＧＢ２００２ 行业分类为标准， 将制造业各行业每年中

国进口贸易总额和全球各国进口贸易额加总， 分别获

得分行业的中国进口贸易总额和全球进口贸易总额，
求得两者比值以衡量中国贸易份额大小。

本节采用 ＩＶ 变量回归控制国内竞争性价格和国

内消费支出规模的潜在内生性影响， ＩＶ 变量选择同

前， 结果见表 ２。 回归结果显示， 关税系数、 其与进

口需求弹性的交互项系数均显著为负， 表明关税下降

提高了不含关税的人民币进口价格， 并且， 进口需求

弹性促进关税的进口价格传递效应， 这与基准回归结

果相一致。 关税、 进口需求弹性与国际市场竞争指标

三者的交互项系数均显著为正， 该结果表明， 国际竞

争状况削弱了进口需求弹性对关税进口价格传递的促

进作用。 进口广度增加越多， 进口来源国数目越多，
进口商品的市场竞争越活跃， 外国出口企业的定价权

越弱， 不含关税的人民币进口价格上调幅度压缩， 关

税削减的红利将越多传递给国内市场。 中国进口贸易

占全球贸易份额越大， 中国进口需求对国际市场影响

力越大， 越有能力影响国际市场定价， 同时， 外国出

口企业为争取市场份额， 对于贸易份额越大的商品，
外国出口企业也越有意愿以价格换市场。 由此， 不含

关税的人民币进口价格上调越不显著， 关税削减的红

利也将越多传导给国内市场， 国内消费者将享有越多

的关税削减福利。

表 ２ 国际竞争对关税进口价格传递的影响

变量

被解释变量： ｌｎｐｍｉｔ

（１） （２）

进口广度 进口贸易份额

ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ
－０􀆰 ２７２∗∗

（０􀆰 １１４）
－０􀆰 ２５９∗∗∗

（０􀆰 ０６６）

ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ×ｌｎ ηｉｔ
－０􀆰 ６８０∗∗∗

（０􀆰 ２５０）
－０􀆰 ７７２∗∗∗

（０􀆰 １５９）

ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ×ｌｎ ηｉｔ ×Ｃｏｍｉｔ
０􀆰 ０３０∗∗

（０􀆰 ０１５）
１３􀆰 ２１∗

（７􀆰 ０９０）

１９
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变量

被解释变量： ｌｎｐｍｉｔ

（１） （２）

进口广度 进口贸易份额

ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ×Ｃｏｍｉｔ
０􀆰 ００３ ９
（０􀆰 ００３）

１􀆰 ６８８∗∗

（０􀆰 ７９９）

ｌｎ ηｉｔ ×Ｃｏｍｉｔ
－０􀆰 ０６１ ８
（０􀆰 ０４５）

－３１􀆰 ７１∗

（１８􀆰 ４２）

ｌｎ ηｉｔ
２􀆰 １４９∗∗

（０􀆰 ９９９）
２􀆰 ６５８∗∗∗

（０􀆰 ５９０）

Ｃｏｍｉｔ
０􀆰 ００８

（０􀆰 ００８）
－３􀆰 １１０∗

（１􀆰 ６９４）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

固定效应 行业 ／ 年份 行业 ／ 年份

行业数目 ２８ ２８

观测值 ６１３ ６１３

拟合优度 ０􀆰 ６９１ ０􀆰 ６７５

　 　 注： 回归结果来自控制变量内生性的 ＩＶ 回归。

２􀆰 行业异质性分析。
前文数据分析中的图表显示进口价格指数、 关税

水平和进口需求弹性在行业大类中存在较强差异性，
制造业消费品的进口价格指数波动最为剧烈， 上涨也

最为显著， 该类产品的关税水平与进口需求弹性超过

制造业中间投入品与资本品， 重要变量在数值上的差

异可能导致关税对进口价格的影响在不同类型产品间

存在较大不同。 中国进口贸易中加工贸易比重较大，
该类产品进口目的是国内加工再出口， 这种两头在外

的生产模式导致其表现出与制造业其他产品不同的市

场定价模式。 此外， 制造业中间投入品和资本品的购

买方大多是生产企业， 企业能够通过出售商品将包含

关税在内的税负转嫁给下游企业承担， 对关税的容忍

度较高， 而制造业消费品则更多地直接面对消费者，
作为关税的最终承担者， 消费者往往对价格较为敏

感。 由此， 关税进口价格传递不仅具有行业特定性，
进口需求弹性对关税的价格传递效应在不同行业中也

存在较大差异。 为探讨这些差异， 本文将样本分为制

造业中间投入品、 资本品和消费品， 分别对基准模型

进行回归， 结果见表 ３。① 结果显示， 关税、 关税与

进口需求弹性的交互项在制造业资本品和消费品回归

中均显著为负， 与基准回归结果一致， 但对制造业中

间投入品而言， 关税作用的显著性削弱。 其原因可能

是中间投入品由于生产连续性需要， 多以签订长期合

同方式保证交易通畅， 价格调整空间由于合同规定而

受限， 也可能由于中国对加工贸易免征进口关税， 中

间投入品中加工贸易比重较大， 这使得中间投入品进

口往往享有的是优惠甚至为 ０ 的进口关税， 使得最惠

国关税税率的调整对其价格影响并不显著。

表 ３ 行业异质性分析

变量

被解释变量： ｌｎｐｍｉｔ

（１） （２） （３）

中间投入品 资本品 消费品

ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ
－０􀆰 ０５４
（０􀆰 ０７２）

－０􀆰 ７１０∗∗∗

（０􀆰 ２４８）
－０􀆰 １８７∗∗∗

（０􀆰 ０６４）

ｌｎＴａｒｉｆｆｉｔ×ｌｎ ηｉｔ
１􀆰 ２６１∗∗∗

（０􀆰 ４３４）
－３􀆰 ０５８∗∗

（１􀆰 ４１９）
－０􀆰 ５４９∗∗∗

（０􀆰 １９９）

ｌｎ ηｉｔ
－２􀆰 １６６∗∗

（１􀆰 ０１８）
７􀆰 ９３６∗∗

（３􀆰 ４６２）
１􀆰 ９５５∗∗

（０􀆰 ７７９）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

固定效应 行业 行业 行业

行业数目 １２ ６ １０

观测值 ２７６ １３８ ２２８

拟合优度 ０􀆰 ８１９ ０􀆰 ５８７ ０􀆰 ６２４

　 　 注： 根据 Ｈａｕｓｍａｎ 检验结果， 列 （１） ～列 （３） 仅控制行业固定

效应。

六、 结论与政策启示

本文将关税、 贸易数据与国民经济行业数据相结

合， 分析进口需求弹性在关税进口价格传递中的作

用， 并进一步探讨国际竞争因素如何影响进口需求弹

性对关税进口价格传递效应的调节作用， 得出以下结

论： （１） 进口关税削减带来不含关税的人民币进口

价格上涨， 外国出口企业存在关税吸收， 将关税削减

２９

① 制造业消费品包括食品加工、 食品制造、 饮料、 烟草、 纺织、 纺织服装、 皮革毛皮羽毛、 木材加工、 家具制造、 文教体育用品； 制造业中间

投入品包括造纸及纸制品、 印刷业、 石油加工冶炼、 化学原料、 医药制造、 化学纤维、 橡胶、 塑料、 非金属矿物制品、 黑色金属冶炼、 有色

金属冶炼、 金属制品； 制造业资本品包括通用设备、 专用设备、 交通运输设备、 电气机械及器材、 电子通信设备、 仪器仪表文化办公用

机械。
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红利通过提高产品价格部分转化为企业利润。 同时，
关税系数的绝对值小于 １， 说明中国削减关税后， 人

民币进口价格上涨幅度低于关税削减幅度， 进口商品

国内售价下调， 并没有发生 “准梅茨勒悖论” 现象。
（２） 进口需求弹性对关税的进口价格传递具有促进

作用， 即在进口需求弹性越大的行业， 关税进口价格

传递效应越强。 关税削减时， 进口需求弹性越大， 关

税削减带来的进口商品国内价格的下降会引发越大幅

度的需求增加， 外国出口企业可以在不失销量前提

下， 提高产品售价、 增加单位产品利润， 关税的进口

价格传递程度越大； 而进口需求弹性越小， 同幅度的

进口品国内售价下调将导致越小幅度的进口需求增

加， 外国出口企业为稳定市场份额， 人民币进口价格

的提升幅度缩减， 国内消费者将享有越多关税削减福

利。 （３） 国际竞争状况削弱了进口需求弹性对关税

进口价格传递的促进作用。 进口广度增加， 进口来源

国数目越多， 进口商品的市场竞争越活跃， 外国出口

企业的定价权越弱； 中国进口贸易占全球贸易份额越

大， 中国进口商越有能力影响国际市场定价， 关税对

不含关税的人民币进口价格传递程度越弱， 关税削减

的红利也将越多传递给国内市场。 （４） 关税的人民

币进口价格传递效应存在行业差异性： 关税、 关税与

进口需求弹性的交互项在制造业资本品和消费品回归

中均显著， 但于制造业中间投入品而言， 关税作用的

显著性减弱。
２０１８ 年 １１ 月， 中国政府自主大幅降低关税， 降

税产品既包括能够满足人民群众消费升级的消费品，
也包括能够促进国内供给体系质量提升的工业品。 本

文研究结论表明， 进口关税的下降能够通过传导作用

降低进口商品国内售价， 由此， 此次降税提高了国内

生产企业和居民享受物美价廉进口品的福利， 进口成

本的下降也有助于更多样化的商品进入国内市场， 满

足国内生产和消费的多样化产品需求。 因而， 在当前

构建 “国内大循环” 和 “国际国内双循环” 新发展

格局的过程中， 为进一步促进开放福利惠于民和国内

产业升级， 关税政策的调整和结构优化依旧是行之有

效的有力举措。
进口品是国内生产和消费的重要一环， 减征关税

时， 将关税削减尽可能传导至国内市场， 加征关税时

又尽量稳定进口品价格进而稳定国内产品价格是十分

必要的。 由于进口需求弹性会促进关税的进口价格传

递程度， 不同行业产品的进口需求弹性并不相同， 关

税的变动对各产品进口价格的影响存在差异性， 这要

求政府制定贸易政策时应充分考虑行业异质性， 区别

对待不同行业产品的进口， 制定差异化关税政策。 减

征关税时， 进口需求弹性低的产品进口价格的提升幅

度减少， 为促使国内市场获得更多的关税削减红利，
关税削减的重点产品可以是需求弹性相对较低的产

品； 而加征关税时， 进口需求弹性大的产品提高进口

价格的可能性不高， 因此， 中国征收反倾销税、 反补

贴税， 或采取贸易反制措施时， 可以尽可能选择进口

需求弹性相对较高的产品。
国际竞争的增强有助于削弱进口需求弹性对关税

的人民币进口价格传递的促进作用， 关税削减将更多

地传导给国内消费市场。 由此， 在实施积极扩大进口

战略时， 中国要特别重视进口市场多元化问题， 提高

进口广度， 开拓进口来源国渠道， 防范进口关税下降

导致进口价格大幅上升的现象。 为与更多伙伴国形成

稳固的贸易合作关系， 中国应继续与更多的国家进行

自由贸易区谈判， 扩大自贸区成员国关税减让的幅度

和产品覆盖范围， 减少双边非关税壁垒措施， 培养紧

密的协同发展关系。 同时， 中国应加强对 “一带一

路” 倡议的推广， 与更多国家达成 “一带一路” 倡

议合作， 重点培育和开拓潜在的贸易伙伴， 增加贸易

产品的进口国数量， 降低对某些国家或地区特定产品

的进口依赖性。 此外， 还可以选择针对重点产品， 提

高中国进口贸易额占全球贸易额的比重来强化中国进

口商在国际市场的议价能力， 助力国内市场获得更多

关税政策调整的红利。
在促进进口贸易发展时不能忽略国内经济的发

展， 通过畅通国内大循环， 推动形成国内国际双循

环， 更好联通国内市场和国际市场。 在促进经济高质

量发展过程中， 积极扩大进口以促进国内供给体系的

质量提升。 对制造业中间投入品， 为充分发挥其促生

产的功能， 保证其继续享有关税优惠政策， 稳定其进

口价格。 对制造业资本品， 考虑其居中的平均关税水

平和较低的进口需求弹性， 国家后期可以考虑加大资

本品关税的下调力度， 优化我国进口产品结构。 伴随

中国居民收入水平的提升， 国内消费者对高质量消费

品的需求也同步上升， 在形成国内大循环的过程中，
应加速国内企业产业升级， 提升企业产品质量， 使消

费者对高质量消费品的需求转移到国内。 由此， 在进

３９
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一步推动国际化过程中， 中国更应发挥中国超大规模

市场的潜力和优势， 利用国内强大的生产能力和完善

的配套能力， 借助规模经济优势获得贸易利益， 把发

展的立足点更多放到国内， 把国内大循环、 高质量发

展与对外开放结合起来， 实现内外联动的国际循环

策略。
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制造业企业专业化分工影响企业创新机制探究
———基于数字化转型调节作用的实证检验
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［摘　 要］ 制造业企业专业化分工会影响企业创新， 且二者之间的关系受制于企业数字化转型程
度。 尽管以往研究成果已涉及专业化分工与企业创新间的关系， 但现有相关文献缺乏探究专业化分工
影响企业创新机制方面的成果。 笔者基于交易成本理论和分工理论， 利用 ２００７—２０２０ 年中国 Ａ 股制
造业上市公司相关有效数据， 借助多元线性回归方法， 实证检验了专业化分工对企业创新的影响及其
过程中企业数字化转型程度的调节作用。 检验结果证实： 专业化分工对企业创新投入有显著的负向影
响， 对企业创新产出有显著的正向影响； 数字化转型对专业化分工与企业创新之间的关系具有调节作
用， 较高的企业数字化转型程度在专业化分工负向影响创新投入和正向影响创新产出的关系中均发挥
强化作用。 本研究通过实证检验制造业企业专业化分工影响企业创新的机制， 拓展了交易成本等理论
的应用范畴， 丰富了专业化分工和企业创新方面的相关文献， 为企业在专业化分工中推进创新活动提
供了理论依据。
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ｍｅｃｈａｎｉｓｍ ｏｆ ｖｅｒｔｉｃａｌ ｄｉｓｉｎｔｅｇｒａｔｉｏｎ ａｆｆｅｃｔｉｎｇ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｉｎ ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｉｎｇ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｖｅｒｔｉｃａｌ ｄｉｓｉｎｔｅｇｒａｔｉｏｎ　 Ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｉｎｐｕｔ　 Ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｏｕｔｐｕｔ　 Ｄｉｇｉｔａｌ ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ
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一、 引言

专业化分工影响制造业企业创新。 专业化分工是

企业根据需求和自身优势， 将中间产品生产环节分离

到外部市场的现象 （范子英和彭飞， ２０１７［１］ ）。 交易

成本理论认为， 企业推进专业化， 聚焦产业链的某一

生产环节或者某一细分市场， 会影响企业内部的生

产、 研发环节安排， 还会影响与外部市场的交易联系

（袁淳等， ２０２１［２］ ）。 然而， 近些年来， 在日益严峻

的市场竞争与技术更迭下， 创新投入与产出的低效率

问题长期困扰着中国企业， “大而全” 式发展的弊端

日趋显现的同时， “专精特新” 式发展受到重视 （黄
苹， ２０１５［３］； 蒋志文和郑惠强， ２０２２［４］ ）， 其中制造

业企业专业化分工与企业创新之间关系问题已在学术

界有所讨论。 梳理现有相关文献可知， 有学者的结论

是企业专业于核心业务， 能够发挥比较优势， 专注产

品和工艺流程开发 （Ｂｅｃｋｅｒ 等， ２０２２［５］ ）， 通过网络

化组织下的信息交换和集成等方式， 能提升企业创新

绩效 （戴魁早， ２０１３［６］； 马淑琴等， ２０２１［７］ ）； 也有

学者认为专业化分工使得生产环节分离， 致使各环

节的信息对接和知识交换存在障碍 （ Ｎａｇｈａｖｉ 和

Ｏｔｔａｖｉａｎｏ， ２００９［８］； Ｚｈａｎｇ 和 Ｔｏｎｇ， ２０２１［９］ ）， 反而

不利于企业创新。 尽管上述研究结论至今尚未达成一

致， 甚至截然相反， 但是都不否认企业专业化分工在

接收、 处理和协调信息能力方面影响企业创新。
专业化分工在影响制造业企业创新中， 一定程度

上受制于企业数字化转型。 制造业企业参与产业链专

业化分工， 要求企业推进更高水平的数字化转型

（袁淳等， ２０２１［２］ ）。 已有学者论述， 数字技术有助

于重塑分工协作体系， 促进专业化生产和非核心业务

的分离外包 （Ｍｕｒｐｈｙ 和 Ｓｉｅｄｓｃｈｌａｇ， ２０１８［１０］； 王璐

和李晨阳， ２０２２［１１］）。 其证据众多： 数字技术突破了

企业物理边界， 拓展了商品交换的地域和空间 （胡
乐明和杨虎涛， ２０２２［１２］）； 数字化转型意味着企业信

息能力增强， 能够有效减少企业所面临的搜寻成本，
拓展 交 易 双 方 的 选 择 范 围 （ 施 炳 展 和 李 建 桐，
２０２０［１３］）； 企业强化对于内外部知识信息的吸收、 分

析和共享， 能够提高企业间联系合作的匹配程度， 加

速创新的网络化、 协同化 （张悦等， ２０１６［１４］； 宋耘

和王婕， ２０２０［１５］）； 等等。 可见， 在专业化分工与企

业创新之间的关系中， 数字化转型发挥着特定的

作用。
探究制造业企业专业化分工影响企业创新的机制

是摆在相关学者面前的一个课题。 制造业企业专业化

分工如何影响企业创新？ 在制造业企业中， 专业化分

工、 企业创新、 数字化转型之间又是什么关系呢？ 本

文在前人研究成果基础上， 运用交易成本理论和分工

理论， 以 ２００７—２０２０ 年中国 Ａ 股上市制造业公司的

相关有效数据， 实证检验专业化分工对企业创新的影

响以及数字化转型的调节作用， 揭示专业化分工影响

企业创新的机制。

二、 文献综述与研究假设

（一） 专业化分工对企业创新的影响

专业化分工代表企业减少自制中间品的范围， 即

企业从外部寻找和购买中间产品， 反之则置于同一企

业内部生产 （施炳展和李建桐， ２０２０［１３］）。 制造业企

业在保留自身核心业务的基础上， 将价值链上的更多

环节分离到外部市场， 会显著改变自身的生产、 研发

等内部环节 （袁淳等， ２０２１［２］ ）。 企业提高专业化分

工水平有助于缩减创新投入， 原因有三： 第一， 企业

能够降低内部节点的复杂性， 减少因多个环节而产生

的统筹协调需求， 从而规避内部竞争、 资源损耗等问

题 （Ｄｅｖｏｓ 和 Ｌｉ， ２０２１［１６］ ）。 第二， 企业使得自身从

事的研发活动范围缩小， 由此高度聚焦于特定的研发

活动， 直接降低了对其他产品或环节的研发投入

（林勇和张昊， ２０２０［１７］ ）。 第三， 企业能够缓解研发

投资的高度信息不对称， 研发部门和总部之间存在着

显著的信息不对称 （Ｓｅｒｕ， ２０１４［１８］ ）， 专业化分工水

平的提高有助实现对创新全过程的垂直管理和有效监

督， 节减研发创新环节的成本支出 （Ｏｚｂａｓ 和 Ｓｃｈａｒｆ⁃
ｓｔｅｉｎ， ２０１０［１９］）。 因此， 企业推进专业化分工能够促

使创新活动的聚焦化和透明化， 剥离和排除非必要的

研发费用， 从而减少企业创新投入。
通过专业化分工， 企业扩展与产业链上其他企业

的交易和协作， 加速了技术转移和扩散 （李晓华，
２００５［２０］； 戴魁早， ２０１３［６］）， 有助于提高企业创新产

出。 由分工理论可知， 专业化促进了分工链条的延长

和迂回。 制造业企业专业于某个产品的一道工序， 而

工序之间则由市场负责连接， 能够促进生产和技术网

络的形成和发展 （马淑琴等， ２０２１［７］ ）。 进而网络中

的企业能够获得互补性的工艺、 知识和技术来源

（Ｍｕｒｐｈｙ 和 Ｓｉｅｄｓｃｈｌａｇ， ２０１８［１０］ ）， 形成具有精细化

分工特征的研发互动。 具体而言， 掌握关键技术或承

担高技术工序的企业， 将非核心的工艺流程委托到外

部市场， 能够在分工协作中进一步侧重于优势领域的
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发明设计 （Ｎａｇｈａｖｉ 和 Ｏｔｔａｖｉａｎｏ， ２００９［８］ ）； 对于技

术含量较低的企业， 在承接加工、 组装高技术含量中

间产品的过程中， 产生了相应的学习和改造行为， 同

样实现了对先进产品和技术的利用与拓展 （林勇和

张昊， ２０２０［１７］）。 因此， 受益于专业化分工下的知识

流动和技术转移， 企业创新产出能够得到提升。
基于上述分析， 本文提出如下研究假设：
Ｈ１： 专业化分工对创新投入有负向影响， 对创

新产出有正向影响。
（二） 数字化转型在专业化分工对创新投入影响

关系中的调节作用

企业数字化转型的核心是收集信息、 处理数据

以及辅助决策 （Ｗｕ 等， ２０１９［２１］ ）， 有助于实现对

创新活动的有效管理和控制 （Ｂｌｏｏｍ 等， ２０１４［２２］ ）。
Ｎａｇｈａｖｉ 和 Ｏｔｔａｖｉａｎｏ （２００９） ［８］ 认为， 专业化分工会

使得各个环节分离、 信息沟通受阻， 研发部门容易陷

入孤立闭塞的状态。 随着数字技术的发展， 可测量、
可分析和可传播的信息均能以数字信息呈现 （Ｂｒｙｎ⁃
ｊｏｌｆｓｓｏｎ 和 ＭｃＥｌｈｅｒａｎ， ２０１６［２３］ ）， 减少了信息获取成

本， 提高了创新要素的流动性和匹配程度 （ Ｐａｇａｎｉ
和 Ｐａｒｄｏ， ２０１７［２４］ ）， 较大程度地弥补了这一缺陷；
另一方面， 通过数字化规范下的管理信息系统， 企业

能够推动内部生产流程、 研发过程、 财务控制等活动

的实时协调与公开透明， 形成有效的内部信息披露机

制， 减少管理成本， 推动股东对管理层的立项审批、
管理层对研发人员的监督等行为的智能化 （王璐和

李晨阳， ２０２２［１１］； 董松柯等， ２０２３［２５］ ）。 依据这一

逻辑， 专业化分工可以更有效地缓解研发创新环节的

信息不对称程度， 从而更有利于节减研发支出。
在外部市场信息整合下， 企业能够匹配自身适合

的产业网络、 创新网络 （张任之， ２０２２［２６］）， 开展生

产与技术的分工协作， 原因有三： 第一， 袁淳等

（２０２１） ［２］认为， 专业化分工提升了外购中间产品的

比例， 也加剧了对上下游交易对手的依赖风险。 数字

化转型使得企业能够接触到更大范围内的前、 后向企

业， 拥有了更多的相关邻近产品 （替代品） 选择，
有助于避免因价格扭曲而造成资源配置的浪费 （马
淑琴等， ２０２１［７］）。 第二， 通过数字信息的储存和分

析， 便于企业了解和比较上下游备选交易对手的相关

信息， 减少搜寻成本和摩擦成本， 筛选技术先进的企

业开展合作， 再借助数字化下的实时动态指导， 能够

推动对前沿知识信息的吸收利用 （施炳展和李建桐，
２０２０［１３］）。 第三， 专业化分工促进了企业间研发、 生

产和市场需求信息的交流和互补 （李晓华， ２００５［２０］ ），
数字化则进一步加速信息的收集和分析， 高效的信息

检索和整合能够规避重复研发、 重复投资 （赵凯，
２０１６［２７］） 等问题。 因此， 在数字化转型程度较高的

企业中， 专业化分工更能推动企业聚焦研发范围， 优

化创新方向， 减少非必要的创新支出。
基于上述原因， 本文提出如下研究假设：
Ｈ２： 数字化转型程度较高的企业， 专业化分工

对创新投入的负向影响较大。
（三） 数字化转型在专业化分工对创新产出影响

关系中的调节作用

数字化转型能够促使生产经验数据化， 再加工为

知识信息用于创新活动 （谢康等， ２０２０［２８］； 陈武等，
２０２２［２９］）。 李柏洲和王丹 （２０２２） ［３０］ 认为， 导致企业

创新低效和失败的一大因素是知识积累不足。 分工理

论表明， 专业化分工能够增加生产劳动的熟练程度，
促进工艺和器具革新。 蔡呈伟和戚聿东 （２０２１） ［３１］认

为， 由于生产劳动中的经验积累未经系统化， 且容易

在传播中出现耗损， 生产经验往往是抽象、 低价值

的， 无法适应现代制造业的转型要求。 因而仅有在提

取为可供分析的数据要素后， 才能够为创新活动提供

知识信息支撑 （李俊久和张朝帅， ２０２２［３２］）。 具体而

言， 企业利用信息实时反馈和数据挖掘， 进一步发挥

专业化带来的熟练与精益化的优势， 将长期积累和正

在产生的经验和知识进行去噪和归集， 为研发创新提

供直观的试验信息和模拟数据 （Ｇｏｌｄｆａｒｂ 和 Ｔｕｃｋｅｒ，
２０１９［３３］）， 能够促进企业创新产出。

数字化转型将数据进行标准化， 实现互联互通

（王君泽等， ２０２０［３４］）， 推动了知识交换和共享。 交易

成本理论表明， 专业化分工导致生产环节被逐步分解，
制造业企业增加了同外部节点的联系需求。 首先， 相

较于企业内部节点， 外部交易对手存在着更大的交易

风险 （Ｚｈａｎｇ 和 Ｔｏｎｇ， ２０２１［９］）， 在知识交换和共享上

存在着 “藏私” 的可能性。 数字化转型有助于企业加

入外部网络的互联互通， 强化企业间的相互监督和自

发淘汰机制， 规范上述的投机行为 （董松柯等，
２０２３［２５］）。 其次， 创新合作要求企业间不能局限于简

单的客户与供应商合作， 还需要隐性的知识信息的对

接与交换， 达成异质性知识信息的转移 （张悦等，
２０１６［１４］； 陈武等， ２０２２［２９］ ）。 数字化转型将企业数据

进行标准化、 可复制化， 能够以标准数据的形式实现

信息匹配和传递交换。 在充分的知识共享和传递下，
创新活动能够被专业化分工划分为完全聚焦的各个环
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节， 实现从个体到整体的系统性创新效率提高 （林勇

和张昊， ２０２０［１７］ ）。 因此， 对于数字化转型程度较高

的企业而言， 专业化分工促进知识交换和技术扩散的

效应更为凸显， 能够更大程度提高企业创新产出。
基于此， 本文提出如下研究假设：
Ｈ３： 数字化转型程度较高的企业， 专业化分工

对创新产出的正向影响较大。
以上所提研究假设与主要变量之间的关系如图 １

所示。
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图 １　 专业化分工对企业创新影响机制的概念模型

三、 研究设计

（一） 样本选择与数据来源

本文主要研究专业化分工、 数字化转型与企业创

新。 由于专利来源、 专业化和数字化的特征均与制造

业企业较为契合， 并且区间选择需考虑数据的可获得

性， 本文将 ２００７—２０２０ 年 Ａ 股制造业上市公司作为

样本。 参考既有研究做法 （蔡卫星等， ２０１９［３５］）， 根

据如下原则进行样本数据选择： 删除 ＳＴ 和 ＳＴ∗样本

数据； 删除其他关键变量缺失的样本数据； 删除专业

化指标偏离合理值域的样本数据。 表 １ 报告了样本数

据选择， 处理后共得出 １６ ６３６ 个基础公司－年度观测

样本数据。 财务数据来源于国泰安数据库， 专利数据

来源于国家专利局。

表 １ 样本数据选择

２００７—２０２０ 年制造业样本数据总量 ２３ １５０

减去：

　 　 ＳＴ 和 ＳＴ∗样本数据 ８９７

　 　 专利数据缺失样本数据 ７５３

　 　 研发投入金额数据缺失样本数据 ３ ０９６

　 　 计算专业化指标所需数据缺失样本数据 １ ５１８

　 　 专业化指标偏离合理值域 ［０， １］ 的样本数据 ２５０

最终样本数据 １６ ６３６

（二） 变量说明与模型设定

１􀆰 被解释变量。
企业创新 （Ｒ＆Ｄ、 Ｐａｔｅｎｔ）。 借鉴佟岩等 （２０２２）［３６］

的研究， 本文以研发投入与营业收入之比衡量创新

投入 （Ｒ＆Ｄ）， 以专利申请数的自然对数衡量创新

产出 （ Ｐａｔｅｎｔ）。 稳 健 性 检 验 上， 使 用 创 新 效 率

（ＥＦＦＩ）、 技术创新 （ Ｉｎｖｉａ） 等替换测度， 详见

后文。
２􀆰 解释变量。
专业化分工 （ＶＳＩ）。 在企业分工研究中， 企业

一体化程度越高， 意味着专业化程度越低， 反之则

代表专业化程度越高。 参考 Ｂｕｚｚｅｌｌ （１９８３） ［３７］ 、 范

子英和彭飞 （２０１７） ［１］ 的研究， 先测算增加值与营

业收入的比值， 比值越高就代表一体化程度 （ＶＡＳ）
越高， 再得出与之相反的专业化分工程度 （ ＶＳＩ）。
具体计算见式 （１） ～式 （３）。

　 ＶＡＳＡｄｊ ＝
增加值－税后净利润＋正常利润

增加值－税后净利润＋净资产×平均净资产收益率

＝ 增加值－税后净利润＋净资产×平均净资产收益率

主营业务收入－税后净利润＋净资产×平均净资产收益率

（１）

式 （１） 中的增加值以销售额与采购额的差值来

计算。 采购额是通过式 （２） 计算得出①。 ＶＡＳＡｄｊ的数

值越大， 代表企业一体化程度越高。 定义 ＶＡＳＡｄｊ的反

向指标为专业化程度 （ＶＳＩ）， 如式 （３）。 ＶＳＩ 的数值

越大， 代表企业专业化分工程度就越高。

采购额＝（购买商品、接受劳务支付的现金

　 ＋期初预付款－期末预付款＋期末应付款

　 －期初应付款＋期末应付票据

　 －期初应付票据） ／ （１＋采购商品的增值税

　 税率）＋期初存货－期末存货 （２）
ＶＳＩ＝ １－ＶＡＳＡｄｊ （３）

３􀆰 调节变量。
数字化转型 （Ｄｉｇｉｔａｌ）。 参考杨水利等 （２０２２） ［３８］

的处理思路， 采用文本分析法提取 Ａ 股制造业上市

公司年度报告文本形成数据池； 选取人工智能技术、
区块链技术、 云计算技术、 大数据技术、 数字技术应

用为关键词； 搜索、 匹配和词频计数并用最终加总词

频来衡量企业数字化转型程度。

８９
① 平均净资产收益率采用企业所在行业近 ３ 年的均值衡量， 增值税税率以 １３％计算。
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４􀆰 控制变量 （Ｃｏｎｔｒｏｌｓ）。
控制变量选取了资产负债率 （ＬＥＶ）、 企业规模

（Ｓｉｚｅ）、 产权性质 （ＳＯＥ）、 资产收益率 （ＲＯＡ）、 企业

年龄 （Ａｇｅ）、 经营性现金流 （Ｃａｓｈ）、 有形资产比率

（Ｔａｎｇｉｂｌｅ）、 第一大股东持股比例 （Ｔｏｐ１）、 独立董事

比例 （Ｉｎｄｅｐｅｎｄ）， 并控制了年份和行业， 详见表 ２。

表 ２ 指标选取及度量方式

变量类型 变量符号 变量名称 变量说明

被解释变量
Ｒ＆Ｄ 创新投入 研发投入 ／ 营业收入

Ｐａｔｅｎｔ 创新产出 ＬＮ（专利申请数之和＋１）

解释变量 ＶＳＩ 专业化分工 经修正的价值增值法所得指标， 详见上文

调节变量 Ｄｉｇｉｔａｌ 数字化转型 数字化关键词细分指标在报告中出现的频次之和

控制变量

Ｌｅｖ 资产负债率 总负债 ／ 总资产

Ｓｉｚｅ 企业规模 ＬＮ（总资产）

ＳＯＥ 产权性质 国有企业取值为 １， 否则为 ０

ＲＯＡ 资产收益率 净利润 ／ 总资产

Ａｇｅ 企业年龄 （报表日期－成立日期） ／ ３６５

Ｃａｓｈ 经营性净现金流 经营性净现金流 ／ 总资产

Ｔａｎｇｉｂｌｅ 有形资产比率 （总资产－无形资产净额－商誉净额） ／ （总资产）

Ｔｏｐ１ 第一大股东持股 第一大股东持股数量占总股数的比例

Ｉｎｄｅｐｅｎｄ 独立董事比例 独立董事人数占董事会总人数比例

Ｙｅａｒ 年份虚拟变量 取所在年份， ２００７—２０２０ 年

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 行业虚拟变量 取 ２０１２ 版证监会行业分类代码

　 　 建立模型 （４） 考察专业化分工对创新投入和产出

的影响； 再加入交乘项和调节变量， 检验数字化转型的

调节作用， 见模型 （５）。 式中， α１ 代表 ＶＳＩ 对 Ｒ＆Ｄ
（Ｐａｔｅｎｔ） 影响的总效应； β１ 代表 Ｄｉｇｉｔａｌ 的调节效应。

Ｒ＆Ｄｉ，ｔ（Ｐａｔｅｎｔｉ，ｔ）＝ α０＋α１ＶＳＩｉ，ｔ＋ ∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ＋εｉ，ｔ

（４）
Ｒ＆Ｄｉ，ｔ（Ｐａｔｅｎｔｉ，ｔ）＝ β０＋β１ＶＳＩｉ，ｔ×Ｄｉｇｉｔａｌｉ，ｔ＋β２Ｄｉｇｉｔａｌｉ，ｔ

＋β３ＶＳＩｉ，ｔ＋ ∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ＋εｉ，ｔ

（５）

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计和相关性检验

表 ３ 列示所有变量的描述性统计。 从 Ｒ＆Ｄ 来看，
１０％分位数为 ０􀆰 ００６ ９， ９０％分位数为 ０􀆰 ０８３ ６， 标准

差为 ０􀆰 ０５２ ３， 反映出我国制造业企业创新投入有着

较大差异。 Ｐａｔｅｎｔ 的均值和标准差分别为 ２􀆰 ９８９ ３ 和

１􀆰 ５６９ ９， 表明创新产出水平总体不高。 ＶＳＩ 均值为

０􀆰 ５３４ ４， １０％和 ９０％分位数为 ０􀆰 ２６２ ８ 和 ０􀆰 ７８８ ４，
企业间专业化程度差异较大， 数据分布基本反映实

际。 Ｄｉｇｉｔａｌ 的 １０％、 中位数和 ９０％分位数依次为 ０、
１ 和 １８， 均值和标准差为 ７􀆰 ２５８ ７ 和 １９􀆰 ５２０ ８， 差异

较大且 １０％分位数和中位数较小， 是由于年份和行

业跨度较大， 因而有必要控制固定效应。
主要变量的相关性检验见表 ４。① ＶＳＩ 对 Ｒ＆Ｄ 的

相关性为负， 对 Ｐａｔｅｎｔ 的相关性为正， 且主要变量之

间的相关性是显著的， 初步表明假设是合理的。 此

外， 变量间的 ＶＩＦ 值均小于 ２， 说明模型不存在多重

共线性问题。

表 ３ 描述性统计

变量 观测值 均值 标准差 １０％分位数 中位数 ９０％分位数

Ｒ＆Ｄ １６ ６３６ ０􀆰 ０４５ １ ０􀆰 ０５２ ３ ０􀆰 ００６ ９ ０􀆰 ０３６ ５ ０􀆰 ０８３ ６

Ｐａｔｅｎｔ １６ ６３６ ２􀆰 ９８９ ３ １􀆰 ５６９ ９ ０􀆰 ６９３ １ ３􀆰 ０４４ ５ ４􀆰 ８９７ ８

９９
① 篇幅原因， 未列示控制变量的相关性分析信息。
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变量 观测值 均值 标准差 １０％分位数 中位数 ９０％分位数

ＶＳＩ １６ ６３６ ０􀆰 ５３４ ４ ０􀆰 １９７ ２ ０􀆰 ２６２ ８ ０􀆰 ５４４ ９ ０􀆰 ７８８ ４

Ｄｉｇｉｔａｌ １６ ６３６ ７􀆰 ２５８ ７ １９􀆰 ５２０ ８ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０ １８􀆰 ０００ ０

Ｌｅｖ １６ ６３６ ０􀆰 ３９６ １ ０􀆰 １９５ ４ ０􀆰 １４４ ５ ０􀆰 ３８５ ８ ０􀆰 ６５８ ０

Ｓｉｚｅ １６ ６３６ ２２􀆰 ００５ ５ １􀆰 １６９ １ ２０􀆰 ６５４ ３ ２１􀆰 ８５０ ３ ２３􀆰 ５８７ ５

ＳＯＥ １６ ６３６ ０􀆰 ２８９ ５ ０􀆰 ４５３ ５ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

Ａｇｅ １６ ６３６ １７􀆰 ２６７ ６ ５􀆰 ７４８ １ １０􀆰 ０４１ １ １７􀆰 ０７８ １ ２４􀆰 ６７１ ２

ＲＯＡ １６ ６３６ ０􀆰 ０３７ ５ ０􀆰 ０８６ ８ －０􀆰 ０００ １ ０􀆰 ０３９ ２ ０􀆰 １０６ １

Ｃａｓｈ １６ ６３６ ０􀆰 ０５０ ２ ０􀆰 ０７１ ４ －０􀆰 ０２６ ３ ０􀆰 ０４７ ９ ０􀆰 １３１ ４

Ｔａｎｇｉｂｌｅ １６ ６３６ ０􀆰 ９２７ ８ ０􀆰 ０７６ ５ ０􀆰 ８３８ ２ ０􀆰 ９５２ ８ ０􀆰 ９８４ ９

Ｔｏｐ１ １６ ６３６ ０􀆰 ３３８ １ ０􀆰 １４２ １ ０􀆰 １６７ ９ ０􀆰 ３１８ ６ ０􀆰 ５３０ ５

Ｉｎｄｅｐｅｎｄ １６ ６３６ ０􀆰 ３７５ ０ ０􀆰 ０５５ ６ ０􀆰 ３３３ ３ ０􀆰 ３３３ ３ ０􀆰 ４２８ ６

表 ４ 主要变量的 Ｐｅａｒｓｏｎ 相关系数矩阵

Ｒ＆Ｄ Ｐａｔｅｎｔ ＶＳＩ Ｄｉｇｉｔａｌ

Ｒ＆Ｄ １􀆰 ０００ ０

Ｐａｔｅｎｔ ０􀆰 １０８ ０∗∗∗ １􀆰 ０００ ０

ＶＳＩ －０􀆰 ２１０ ７∗∗∗ ０􀆰 １１６ ２∗∗∗ １􀆰 ０００ ０

Ｄｉｇｉｔａｌ ０􀆰 １７５ ７∗∗∗ ０􀆰 １７６ ３∗∗∗ ０􀆰 ０３９ ３∗∗∗ １􀆰 ０００ ０

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著， 下同。

（二） 基准回归

表 ５ 报告了专业化分工对创新投入、 创新产出的

基准回归结果。 列 （１）、 列 （２） 考察了 ＶＳＩ 对 Ｒ＆Ｄ
的影响。 列 （１） 仅控制固定效应， 列 （２） 加入了

其他控制变量， 结果显示 ＶＳＩ 系数均显著为负。 列

（３）、 列 （４） 被解释变量为 Ｐａｔｅｎｔ， 仅控制固定效

应时 ＶＳＩ 系数显著为 １􀆰 １３７ ７， 加入控制变量后系数

显著为 ０􀆰 ２２７ ６。 回归结果表明， 制造业企业专业化

分工显著减少创新投入， 提高创新产出。 检验结果与

假设预期相一致， 假设 １ 得到支持。

表 ５ 基准回归结果

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｒ＆Ｄ Ｒ＆Ｄ Ｐａｔｅｎｔ Ｐａｔｅｎｔ

ＶＳＩ
－０􀆰 ０５０ ７∗∗∗

（－２３􀆰 ８４２ ８）
－０􀆰 ０３６ ８∗∗∗

（－１６􀆰 ６９４ ９）
１􀆰 １３７ ７∗∗∗

（１７􀆰 ８３３ ０）
０􀆰 ２２７ ６∗∗∗

（３􀆰 ９９４ ４）

Ｌｅｖ
－０􀆰 ０３７ ５∗∗∗

（－１４􀆰 ９７３ ４）
０􀆰 ０７１ ４

（１􀆰 １０４ ４）

Ｓｉｖｅ
－０􀆰 ０００ ５

（－１􀆰 １９７ ８）
０􀆰 ６７２ １∗∗∗

（６４􀆰 ４８２ ７）

ＳＯＥ
－０􀆰 ０００ ９

（－０􀆰 ９１４ ６）
０􀆰 ０７１ ２∗∗∗

（２􀆰 ９８６ ８）

Ａｇｅ
－０􀆰 ０００ ５∗∗∗

（－６􀆰 ７２５ ８）
－０􀆰 ００９ ７∗∗∗

（－４􀆰 ９３７ ４）

ＲＯＡ
－０􀆰 ０５６ ４∗∗∗

（－１０􀆰 ９６６ ９）
１􀆰 １８３ ５∗∗∗

（８􀆰 ９４７ １）

Ｃａｓｈ
－０􀆰 ０２０ ６∗∗∗

（－３􀆰 ５１５ ５）
０􀆰 ３１６ ２∗∗

（２􀆰 １０５ ４）

Ｔａｎｇｉｂｌｅ
－０􀆰 ００８ ０

（－１􀆰 ５９７ ５）
－０􀆰 ６３７ ２∗∗∗

（－４􀆰 ９７６ ７）

００１
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变量
（１） （２） （３） （４）

Ｒ＆Ｄ Ｒ＆Ｄ Ｐａｔｅｎｔ Ｐａｔｅｎｔ

Ｔｏｐ１
－０􀆰 ０１１ ５∗∗∗

（－４􀆰 ２２５ １）
－０􀆰 １５３ ７∗∗

（－２􀆰 ２０５ ７）

Ｉｎｄｅｐｅｎｄ
０􀆰 ０２１ １∗∗∗

（３􀆰 １７８ ５）
－０􀆰 ３２１ ９∗

（－１􀆰 ８８８ ８）

Ｒ＆Ｄ
１􀆰 ２７１ ７∗∗∗

（５􀆰 ５４４ １）
２􀆰 ７２８ ８∗∗∗

（１３􀆰 ７０３ ３）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０􀆰 ０７２ ２∗∗∗

（６０􀆰 ４９３ ５）
０􀆰 １０６ ０∗∗∗

（１０􀆰 ４９７ ５）
２􀆰 ３２３ ９∗∗∗

（５９􀆰 ６８３ ２）
－１１􀆰 ２２３ ２∗∗∗

（－４３􀆰 ２２２ ７）

Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊ Ｒ２ ０􀆰 １７４ ９ ０􀆰 ２００ １ ０􀆰 ２０２ ７ ０􀆰 ４１７ ７

Ｎ １６ ６３６ １６ ６３６ １６ ６３６ １６ ６３６

　 　 注： 括号内为 ｔ 值。

　 　 基准回归可能存在内生性问题。 企业可能凭借较

高的创新效率， 建立竞争优势与进入门槛， 从而主要

占领产业链上的某一环节， 提高专业化分工程度。 此

外， 还存在着遗漏变量会同时对专业化分工与企业创

新产生影响。 为了尽可能缓解内生性问题， 本文采

用工具变量法进行检验， 选取同行业除自身外的企

业专业化分工水平的平均值作为工具变量 ＩＶ＿ＶＳＩ。
本文使用两阶段最小二乘法进行检验， 考虑到行业

虚拟变量与行业均值之间的相关性过强， 导致共线

性 （Ｇｏｒｍｌｅｙ 和 Ｍａｔｓａ， ２０１４［３９］ ）， 不再控制行业固

定效应。 参数估计结果见表 ６， 工具变量的估计系数

显著为正， ＶＳＩ 的系数显著并与基准回归结果相符，
表明专业化分工对创新投入的负向影响、 对创新产出

的正向影响仍然成立。 Ｋｌｅｉｂｅｒｇｅｎ⁃Ｐａａｐ ｒｋ ＬＭ 和

Ｃｒａｇｇ⁃Ｄｏｎａｌｄ Ｗａｌｄ Ｆ 的统计量较为理想， 工具变量有

效。 本文的主要结论仍然成立。

表 ６ 基于工具变量检验的回归结果

变量

Ｒ＆Ｄ Ｐａｔｅｎｔ

（１） （２） （１） （２）

第一阶段 第二阶段 第一阶段 第二阶段

ＶＳＩ
－０􀆰 ０５６ ２∗∗∗

（－１０􀆰 ８７１ ６）
１􀆰 ０６８ ４∗∗∗

（７􀆰 ５８７ ３）

ＩＶ＿ＶＳＩ
０􀆰 ８１３ ５∗∗∗

（５７􀆰 ３９５ ４）
０􀆰 ７９６ ０∗∗∗

（５６􀆰 ３２８ ０）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ＆Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊ Ｒ２ ０􀆰 ２７６ ２ ０􀆰 ０９５ ６ ０􀆰 ２８５ ６ ０􀆰 ２８８ ７

Ｎ １６ ５４０ １６ ５４０ １６ ５４０ １６ ５４０

Ｋｌｅｉｂｅｒｇｅｎ⁃Ｐａａｐ ｒｋ ＬＭ ｓｔａｔｉｓｔｉｃ １ ８２５􀆰 ２７９∗∗∗ １ ７１８􀆰 ０９９∗∗∗

Ｃｒａｇｇ⁃Ｄｏｎａｌｄ Ｗａｌｄ Ｆ ｓｔａｔｉｓｔｉｃ
３ ２９４􀆰 ２２６
［１６􀆰 ３８］

３ １７２􀆰 ８４０
［１６􀆰 ３８］

　 　 注： 方括号内为在 １０％的显著性水平上 Ｓｔｏｃｋ⁃Ｙｏｇｏ 弱工具变量识别 Ｆ 检验的临界值。

　 　 对于稳健性问题， 本文使用多种方法进行检验。
在指标上： （１） 替换企业创新的衡量。 基准回归结

果表明， 专业化分工减少创新投入， 提高创新产出。
换言之， 代表企业创新效率的提高。 因此本文使用创

新效率 （ＥＦＦＩ）， 即 ＬＮ（当年专利申请量＋１） ／ ＬＮ（当
年研发投入金额＋１） 进行测度。 （２） 替换创新产出

的衡量。 前文计算创新产出 （Ｐａｔｅｎｔ） 时， 采用了当

年专利申请数之和， 这可能致使： 第一， 忽视了滞后
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效应。 专业化带来的经验积累和技术学习存在着一定

的时滞效应 （胡善成等， ２０２１［４０］）， 创新产出无法全

部反映到当年专利申请之中。 因此采用含 ｔ＋１， ｔ＋２
期的专利申请来替换检验。 第二， 专利未进行区分。
专利申请有三类， 采用发明专利 （ Ｉｎｖｉａ） 替换检验，
能够更准确衡量企业技术创新是否进步。 （３） 改变

专业化程度的衡量。 平均资产收益率改用企业所在行

业近 ５ 年算术平均值替换计算， 能够更接近正常利润

的估计， 记作 ＶＳＩ＿５。 检验结果如表 ７ 所示， ＶＳＩ 系

数符号均与预期一致， 显著性水平保持在 ５％以上，
本文基本结论未发生改变。

表 ７ 稳健性检验： 替换指标度量方式

变量

替换创新产出指标 替换专业化指标

（１） （２） （３） （１） （２）

ＥＦＦＩ 含 ｔ＋１， ｔ＋２ 期 Ｉｎｖｉａ Ｒ＆Ｄ Ｐａｔｅｎｔ

ＶＳＩ
０􀆰 ００７ ０∗∗

（２􀆰 ２４９ ６）
０􀆰 ２０２ ７∗∗∗

（３􀆰 ２０８ ６）
０􀆰 １５６ １∗∗∗

（２􀆰 ８７１ ６）

ＶＳＩ＿５
－０􀆰 ０３５ ４∗∗∗

（－１４􀆰 ８９５ ２）
０􀆰 ２６３ ２∗∗∗

（４􀆰 ３００ ６）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊ Ｒ２ ０􀆰 ３３３ ３ ０􀆰 ４２２ ０ ０􀆰 ３９６ ７ ０􀆰 １８９ ９ ０􀆰 ４１２ １

Ｎ １６ ６３３ １２ ３７６ １６ ６３６ １４ ４５７ １４ ４５７

　 　 在参数估计方法的替换检验上： （１） 增加对企业

固定效应的控制。 前文仅控制了年份和行业固定效应，
可能忽略了企业之间的个体差异。 因此加入个体虚拟

变量 （Ｓｔｃｋｄ） 进行检验。 （２） 使用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 重采样

（基于抽样 ５００ 次） 来估计置信区间， 有助于提高估计

的精确度。 表 ８ 报告了检验结果。 结果表明 ＶＳＩ 的系

数均在 ５％的显著性水平上符合假设， 这说明在替换参

数估计方法的检验下， 本文基本结论仍然是稳健的。

表 ８ 稳健性检验： 替换参数估计方法

变量

增加对企业固定效应的控制 使用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 估计法

（１） （２） （１） （２）

Ｒ＆Ｄ Ｐａｔｅｎｔ Ｒ＆Ｄ Ｐａｔｅｎｔ

ＶＳＩ
－０􀆰 ０１１ ５∗∗∗

（－４􀆰 ０４０ ３）
０􀆰 １２７ ３∗∗

（２􀆰 ０２８ ５）
－０􀆰 ０３６ ８∗∗∗

（－１１􀆰 ５４５ ９）
０􀆰 ２２７ ６∗∗∗

（３􀆰 ８４５ １）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｓｔｃｋｄ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｎｏ Ｎｏ

Ａｄｊ Ｒ２ ０􀆰 ５１７ ２ ０􀆰 ７３７ ９ ０􀆰 ２００ １ ０􀆰 ４１７ ７

Ｎ １６ ６３６ １６ ６３６ １６ ６３６ １６ ６３６

（三） 调节效应检验

本文将企业数字化转型程度 （Ｄｉｇｉｔａｌ） 进行如下

处理： 相比样本中位数， 若该指数较高， 则虚拟变量

Ｈ＿Ｄｉｇｉｔａｌ 取值为 １， 否则为 ０。 在基准回归模型上，
再加入交乘项和调节变量进行检验。 表 ９ 列 （１） 显

示， ＶＳＩ ×Ｈ ＿Ｄｉｇｉｔａｌ 的系数在 １％ 的水平上显著为

－０􀆰 ０２０ ８， 表明企业数字化转型程度越高， 专业化缩

减创新投入的作用效果就越明显。 列 （２） 报告了交

乘项的系数显著为 ０􀆰 ４５３ ０， 表明在数字化程度高的

企业， 专业化对创新产出的提升作用更明显。 结果表

明数字化转型在专业化分工对企业创新的影响中发挥

了正向调节作用， 假设 ２ 和假设 ３ 得到支持。
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表 ９ 调节效应检验结果

变量
（１） （２）

Ｒ＆Ｄ Ｐａｔｅｎｔ

ＶＳＩ× Ｈ＿Ｄｉｇｉｔａｌ
－０􀆰 ０２０ ８∗∗∗

（－５􀆰 ４２７ ５）
０􀆰 ４５３ ０∗∗∗

（４􀆰 ６２３ ７）

Ｈ＿Ｄｉｇｉｔａｌ
０􀆰 ０１５ ７∗∗∗

（７􀆰 １５１ ９）
０􀆰 ０７１ ８

（１􀆰 ２７７ ８）

ＶＳＩ
－０􀆰 ０２８ ８∗∗∗

（－１０􀆰 ５５２ １）
－０􀆰 ００６ ５

（－０􀆰 ０９３ ０）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ＆Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊ Ｒ２ ０􀆰 ２０２ ８ ０􀆰 ４２５ ３

Ｎ １６ ６３６ １６ ６３６

表 ９ 列 （２） 中解释变量 ＶＳＩ 的系数符号发生了

改变， 需要结合调节效应图来进行分析。 如图 ２， 数

字化转型程度较低的企业 （ Ｌｏｗ Ｄｉｇｉｔａｌ）， ＶＳＩ 对

Ｐａｔｅｎｔ 的斜率较缓， 略微向下倾斜； 对于数字化水平

较高的企业 （Ｈｉｇｈ Ｄｉｇｉｔａｌ）， ＶＳＩ 对 Ｐａｔｅｎｔ 的斜率较

陡， 向上倾斜明显。 前文假设提到， 通过经验积累、
知识流动和技术溢出的方式， 专业化分工促进了企业

创新产出。 但是对于数字化程度较低的企业， 专业化

带来的经验积累无法很好地转化为数据要素， 难以聚

合重组成为创新所需的知识信息。 同时， 对于分工协

作下的知识流动和技术扩散， 数字化程度较低的企业

却面临着信息捕获、 识别发掘与分析再加工的困难。
分工网络的密集联系和信息泛滥问题， 反而容易引致

企业信息过载、 决策速度和环境响应能力下降 （王
旭等， ２０２２［４１］）。 因此， 在数字化转型程度较低的企

业， 专业化对创新产出的促进作用较不明显， 甚至阻

碍了创新产出。 反之， 数字化转型程度较高的企业，
专业化分工就越能提高企业创新产出。

Low VSI High VSI

Pa
te

nt

Low Digital High Digital

图 ２　 数字化转型的调节作用

为了验证调节效应的结论可靠性， 本文还进行了

如下检验： （１） 替换样本区间。 前文的样本区间为

２００７—２０２０ 年， 可能无法很好地区分企业数字化转

型的异质性。 ２０１５ 年 ８ 月， 国务院通过 《促进大数

据发展行动纲要》， 中国制造业企业迅速加快了数字

技术的应用步伐 （刘亚亚等， ２０１９［４２］）。 基于此， 将

样本区间缩小到 ２０１５—２０２０ 年进行检验。 结果如表

１０ 列 （１）、 列 （２） 所示， 表明企业数字化转型程

度越高， 专业化分工就越能减少创新投入、 提高创新

产出。 （２） 考察合作创新产出。 前文所述， 若数字

化转型通过加速知识信息的流动互补、 促进多主体连

接与协作的方式来发挥调节作用， 那么同理也应促进

合作性的创新产出。 据此使用企业与其他实体联合申

请的专利数替换检验， 记作 Ｐａｔｅｎｔ ＿Ｃｏ。 结果如列

（３） 所示。 ＶＳＩ×Ｈ＿Ｄｉｇｉｔａｌ 在 １０％的水平上显著为正，
能够认为数字化转型对专业化与合作创新产出之间发

挥了正向的调节作用， 结论仍然成立。

表 １０ 调节效应： 其他检验方式

变量

替换样本区间 考察合作创新产出

（１） （２） （３）

Ｒ＆Ｄ Ｐａｔｅｎｔ Ｐａｔｅｎｔ＿Ｃｏ

ＶＳＩ× Ｈ＿Ｄｉｇｉｔａｌ
－０􀆰 ０１４ ７∗∗∗

（－３􀆰 ００３ １）
０􀆰 ４３１ ９∗∗∗

（３􀆰 ６５９ ８）
０􀆰 １７０ ９∗

（１􀆰 ９１７ ２）

Ｈ＿Ｄｉｇｉｔａｌ
０􀆰 ０１１ ８∗∗∗

（４􀆰 ３０４ ８）
０􀆰 ０８６ ５

（１􀆰 ３１５ ０）
０􀆰 ０７６ ４

（１􀆰 ４９４ ６）

ＶＳＩ
－０􀆰 ０３１ ５∗∗∗

（－８􀆰 ７８５ ９）
０􀆰 ０５２ ４

（０􀆰 ６０５ ９）
－０􀆰 ００３ ８

（－０􀆰 ０６０ ５）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ＆Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊ Ｒ２ ０􀆰 ２０２ ７ ０􀆰 ４４５ ３ ０􀆰 ２４４ ７

Ｎ １１ ０２９ １１ ０２９ １６ ６３６

（四） 进一步研究： 专业化分工对生产效率的

影响

亚当斯密的分工理论认为， 专业化分工能够增加

劳动熟练与技能， 促进大机器工具的发明创造， 提高

了劳动生产率。 已有相关研究指出企业专业化分工促

进了业务外包和主辅分离， 提升了企业的生产效率

（毛捷等， ２０２０［４３］ ）。 因此， 本文将探究专业化分工

能否通过技术创新正向影响企业生产效率。 本文采用

逐步回归法检验中介效应， 考察专业化能否促进技术

进步从而推动生产效率的提升。 其中， 对于技术创新

（ Ｉｎｖｉａ） 的衡量， 本文仍以前文的发明专利申请数来

衡量； 对于企业生产效率 （ＴＦＰ）， 本文则采用鲁晓

东和连玉君 （２０１２） ［４４］使用的 ＯＰ 方法所估计的企业
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全要素生产率来测算。 结果如表 １１ 所示。

表 １１ 专业化对生产效率的影响

变量
（１） （２） （３）

ＴＦＰ Ｉｎｖｉａ ＴＦＰ

ＶＳＩ
１􀆰 １１６ ６∗∗∗

（５６􀆰 ２８７ ５）
０􀆰 １５６ １∗∗∗

（２􀆰 ８７１ ６）
１􀆰 ０６２ ９∗∗∗

（５３􀆰 ５５６ ３）

Ｉｎｖｉａ
０􀆰 ０１１ ５∗∗∗

（４􀆰 ０３８ ７）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ＆Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊ Ｒ２ ０􀆰 ６９９ ９ ０􀆰 ３９６ ７ ０􀆰 ７０６ １

Ｎ １６ ０８７ １６ ６３６ １６ ０８７

列 （１） 报告了 ＶＳＩ 的系数为 １􀆰 １１６ ６， 显著性水

平为 １％， 专业化分工能够促进企业生产效率的提

高。 列 （２） 表明专业化分工促进企业技术创新。 列

（３） 中 ＶＳＩ 和 Ｉｎｖｉａ 的系数均在 １％的水平上显著为

正， 说明技术创新在专业化促进企业生产效率的作用

中构成了中介路径， 与预期相一致。 从经济后果上来

看， 意味着专业化分工对技术创新的促进作用能够进

而提高企业生产效率。

五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本文基于交易成本理论和分工理论， 通过以

２００７—２０２０ 年中国 Ａ 股制造业上市公司相关有效数

据实证检验专业化分工对企业创新的影响及其过程中

企业数字化转型程度的调节效应， 得出如下主要研究

结论。
第一， 专业化分工负向影响创新投入， 正向影响

创新产出。 文中实证检验证实， 制造业企业专业化分

工有效促进了企业创新效率的提高。 已有学者大多利

用行业数据， 集中于专业化分工对产业集群创新的影

响研究 （戴魁早， ２０１３［６］， 胡善成等， ２０２１［４０］ ），
而较少关注企业分工与微观企业创新的关系。 本研究

证实了专业化分工是影响企业创新的重要因素， 分别

从创新投入和创新产出两方面作出理论分析和实证检

验， 探索关于制造业企业专业化分工对企业创新的

“降本” 和 “增效” 的积极影响及作用机制， 拓展了

交易成本理论和分工理论的应用范畴， 丰富了企业分

工和企业创新等相关文献。 此外， 在中国提出以统一

大市场集聚资源、 深化分工和激励创新的背景下， 本

文结论对全面评估和理解企业分工提供了理论依据。

第二， 数字化转型起到强化专业化分工负向影响

企业创新投入的调节作用。 已有相关文献分析了数字

化转型能够促使企业借助数据模拟来直接降低创新试

错和研发成本 （Ｇｏｌｄｆａｒｂ 和 Ｔｕｃｋｅｒ， ２０１９［３３］； 李俊久

和张朝帅， ２０２２［３２］ ） ， 但没有足够重视数字化对创

新活动的间接作用。 本研究运用交易成本理论， 经实

证检验证实了数字化转型能够正向调节专业化分工和

企业创新的关系， 降低内部管控和外部交易成本， 优

化了专业化分工的决策和协作环境， 进而缓解研发创

新所面临的复杂性和信息不对称性。 相关结论既拓展

了交易成本理论的应用范畴， 又刻画了专业化分工影

响企业创新的影响机制。
第三， 数字化转型起到强化专业化分工正向影

响企业创新产出的调节作用。 分工理论表明， 分工

细化能够发挥组织或个人的比较优势。 数字经济时

代中制造业价值链分工趋于全球化、 纵深化， 与之

契合的是企业创新更加依赖于网络化、 协同化 （张
悦等， ２０１６［１４］； 马淑琴等， ２０２１［７］）。 本文实证检验

证实， 企业数字化转型程度越高， 专业化分工对创新

产出的正向影响越明显； 反之数字化程度越低， 专业

化分工对创新产出的促进效应不明显， 甚至阻碍创新

产出。 因而本文从要素流动和知识共享的角度， 发现

了数字化转型是影响专业化分工与创新产出关系的重

要调节变量， 为进一步探讨数字化转型、 专业化分工

和企业创新之间的关系及其规律性提供了参考。
（二） 管理启示

我们可以从上述研究得到以下主要管理启示：
第一， 制造业企业应聚焦主业， 参与产业链群的

专业化分工。 本研究表明， 专业化分工有助于实现企

业创新的 “降本增效”， 正向影响企业创新效率。 在

实践中， 企业应主动厘清资源与技术的比较优势， 积

极调整业务战略架构， 以实现自身核心竞争力的长足

进步。 此外， 本研究表明存在着减少创新投入反而提

高了创新产出的影响效应， 因此企业在推进研发创新

活动时， 应强化效率视角来进行评估和论证。
第二， 制造业企业应重视经验和知识积累， 强化

创新过程的协同化和智能化。 根据本文研究， 可知数

字化转型正向调节专业化分工与企业创新的关系。 基

于此， 对于一线工人与工程师所积累的专业经验， 企

业应加快转化为数字要素， 经数据分析再加工为研发

创新所需的决策信息， 从而推动生产工艺与技术的创

新改造。 同时企业应强化对创新投入的审慎管理， 应
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重点关注比较优势显著、 创新需求强烈、 现有知识基

础坚实等必要条件， 积极整合企业内外部信息进行分

析， 规避投机与浪费问题。
第三， 制造业企业应加强数字技术应用， 深度融

入产业网络化创新合作。 当前， 分工网络的拓展和节

点的密集化， 要求企业对信息获取、 数据挖掘与数据

分析达到更高的水平。 借助数字化转型， 企业能够连

接外部的生产技术网络， 推动知识交流和技术学习，
进一步丰富市场需求信息和创新知识来源。 基于此，
制造业企业应在专业化分工的基础上， 利用数字技术

构建或融入开源共享的创新分工协作体系， 从而受益

于良好的知识溢出和研发互动效应， 推动企业创新能

力提升。
（三） 研究局限与展望

本研究基于数字化转型调节作用的实证检验， 在

一定程度上揭示了制造业专业化分工对企业创新的影

响机制， 但是仍存在局限性， 需要学术界同仁深入探

讨如下几个相关课题。 其一， 本研究主要通过经修正

的价值增值法 （ＶＡＳ） 测度企业专业化分工水平， 从

垂直解体和价值链纵向角度衡量了专业化分工， 后续

研究可以考虑从技术专有性、 供应链集中度等维度进

行分析。 其二， 本研究仅考虑了专利数量、 专利类型

作为企业创新的衡量， 未来研究可以考虑将创新质

量、 创新成果的商业转化等因素纳入研究框架， 深入

探讨专业化分工对企业创新的影响效果。 其三， 本文

在数字化转型调节作用的分析中， 探讨了分工协作中

存在着 “知识自私” 倾向的企业群体， 不同的制度

环境和文化背景可能加剧或者淡化此类现象， 后续研

究可以基于知识流动和创新合作角度， 进一步探讨专

业化分工对企业创新的影响机制。
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股票市场开放影响企业内部控制有效性机理探究
———来自中国实施 “沪深港通” 交易制度的经验证据

Ｔｈｅ Ｉｍｐａｃｔ ｏｆ Ｓｔｏｃｋ Ｍａｒｋｅｔ Ｏｐｅｎｉｎｇ ｏｎ Ｆｉｒｍｓ􀆳 Ｉｎｔｅｒｎａｌ Ｃｏｎｔｒｏｌ：
Ｅｖｉｄｅｎｃｓ ｆｒｏｍ Ｃｈｉｎａ􀆳ｓ “Ｓｈａｎｇｈａｉ Ｓｈｅｎｚｈｅｎ Ｈｏｎｇ Ｋｏｎｇ Ｓｔｏｃｋ Ｃｏｎｎｅｃｔ”

吴　 翟 王文晓
ＷＵ Ｄｉ ＷＡＮＧ Ｗｅｎ⁃ｘｉａｏ

［摘　 要］ 来自中国实施 “沪深港通” 交易制度的经验证据证实， 股票市场开放影响上市公司企

业内部控制有效性且影响具有差异性。 笔者以中国 Ａ 股市场实施 “沪深港通” 这一股票市场开放政

策的准自然实验， 基于 ２０１３—２０１９ 年间中国 Ａ 股相关上市企业研究样本的有效数据， 运用双重差分

模型的实证方法， 实证检验了股票市场开放与企业内部控制有效性之间的关联及其变化。 检验结果证

实： 股票市场开放与上市公司企业内部控制有效性正相关。 股票市场开放通过改善外部信息环境， 缓

解了企业外部投资者与管理层间存在的信息不对称与代理问题， 进而正向提高了上市公司企业内部控

制有效性； 股票市场开放正向影响企业内部控制有效性的显著差异性通过进一步的异质性分析验证。
本研究通过以中国实施 “沪深港通” 交易制度的经验证据实证检验股票市场开放与企业内部控制有

效性之间的影响机理， 拓宽了公司治理和证券监管方面的学术探索边界， 研究结论为保障中国股票市

场的健康发展提供了理论依据和实证。
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一、 引言

２０１４ 年 ４ 月实施的 “沪深港通” 交易制度是中

国股票市场开放的重要标志①。 该制度允许符合条件

的香港及境外投资者购买上海证券交易所或深圳证券

交易所的上市股票， 为境外投资者提供了更便利的投

资途径， 并促进了中国股票市场的国际化发展。 这一

制度的实施对于上市公司企业内部控制有效性提出了

更高的要求。 所谓企业内部控制有效性， 指的是企业

采取的一系列内部治理措施， 旨在确保企业的经营管

理合法合规、 保护资产安全， 并保证财务报告和相关

信息的真实性和完整性。 具体来说， 企业内部控制包

括制定明确的组织结构和责任分工、 建立适当的内部

控制政策和程序、 实施风险管理和内部审计、 设立有

效的监督机制等。 近年来， 一些上市公司发生了严重

的财务造假丑闻， 例如康得新和康美药业事件等。 这

些事件引发了对上市公司内部控制有效性的关注和重

视。 如何提高上市公司的内部控制有效性， 已经成为

当今股票市场亟待解决的重要问题。
股票市场开放对改善上市公司内部控制有效性具

有重要影响。 一方面， 实施 “沪深港通” 交易制度

后， 境外投资者参与中国股票市场的规模和影响力不

断扩大。 境外投资者通常对于企业的财务报告和相关

信息披露有更高的要求和关注， 他们的参与可以促使

上市公司更加重视内部控制， 提高信息披露的质量和

透明度， 从而改善企业的外部信息环境和内部控制有

效性。 另一方面， 沪深港通交易制度对企业的内部控

制机制、 风险管理和监督机制等方面进行更加详细和

深入的审查。 这对上市公司来说是一种挑战， 需要加

强内部控制体系的建设， 确保企业运营的合规性和透

明度 （陈志军等， ２０２０［１］）。
现有相关文献中已有些涉及有关股票市场开放有

利于改善上市公司治理方面的研究成果， 譬如， 股票

市场开放有助于改善企业外部信息环境 （郭阳生等，
２０１８［２］）， 消除企业管理层与外部投资者之间的信息

不对称性， 消除投资决策中的道德风险 （万华林等，
２０２２［３］）。 然而， 至今尚无实证检验股票市场开放影

响上市公司企业内部控制有效性且影响具有差异性方

面的成果。 基于此， 本文在厘清股票市场开放影响上

市公司企业内部控制有效性内在逻辑的基础上， 选取

２０１３—２０１９ 年中国 Ａ 股上市企业为样本数据， 利用

“沪深港通” 交易制度实施这一准自然实验， 实证检

验股票市场开放与上市公司企业内部控制有效性之间

的关系及其变化， 并进一步对其影响机理进行探究。

二、 文献综述与研究假设

（一） 外部信息环境与上市公司内部控制有效性

之间的关联性

为了全面建立上市公司内部控制制度， 并对上市

公司企业内部控制有效性进行科学评价， 中国政府于

２００８ 年发布了 《企业内部控制基本规范》， 将内部控

制的目标界定为 “保证经营管理合法合规、 资产安

全、 财务报告及相关信息真实完整、 提高经营效率和

效果”。 内部控制制度有助于上市公司预防和发现内

部操作失误、 欺诈行为和非法活动， 确保企业遵守适

用的法律法规和规范要求， 保护企业的声誉和利益

（郭阳生等， ２０１８［２］ ）。 同时， 有效的内部控制还能

提高财务报告的准确性和可靠性， 增强对企业风险的

识别和管理能力， 支持企业的经营决策和风险防范，
并为企业决策者提供可靠的信息基础 （陈志军等，
２０２０［１］）。 因此， 内部控制有效性是衡量上市公司治

理成效的重要标尺， 也是企业强化风险防控与提升运

营水平的关键保障与重要前提 （万华林等， ２０２２［３］）。
近年来， 国内外学者对于如何提升企业内部控制

有效性这一议题进行了许多有益的探索。 其中大部分

研究聚焦于企业内部， 例如， 通过制定明确的上市企

业的组织结构和责任分工、 建立适当的内部控制政策

和程序、 实施风险管理和内部审计、 设立有效的监督

机制等企业内部措施， 提高企业内部控制有效性

（Ａｌｂｕｑｕｅｒｑｕｅ 等， ２００９［４］ ）。 而影响企业内部控制有

效性的外部因素较少被讨论， 如外部信息环境 （Ａｌ⁃
ｂｕｑｕｅｒｑｕｅ 等， ２００９［４］）。

事实上， 外部信息环境是决定企业内部控制有效

性的重要影响因素之一。 外部信息环境是指外部投资

者准确获取企业专业信息的便利程度。 当企业外部信

息环境较差时， 由于企业管理层相对于外部投资者具

备信息优势 （Ａｌｂｕｑｕｅｒｑｕｅ 等， ２００９［４］ ）， 信息不对

７０１

① “沪深港通” 交易制度是上海证券交易所、 深圳证券交易所与香港股票交易市场的互联互通机制， 符合要求的香港及境外投资者可通过该机

制购买上海证券交易所或深圳证券交易所的上市股票。 ２０１４ 年 ４ 月， 中国证监会正式批准 “沪港通” 试点； ２０１６ 年 １２ 月， “深港通” 正式

启动。 此后， 随着股票市场开放的进一步扩大， 进入 “沪深港通” 标的名单的股票 （上市企业） 不断动态调整。



·工商管理· 　 ２０２３ 年第 ９ 期

称往往使得管理层易于滋生 “道德风险” （Ａｂｏｏｄｙ
等， ２００５［５］）， 产生委托代理问题。 一方面， 管理层

存在 “寻租动机”， 在较差的外部信息环境下管理层

行为通常更易偏离内部控制目标。 另一方面， 管理层

为掩饰其个人的机会主义行为， 在 “逆向选择” 下

通常会对企业存在的内部控制缺陷进行隐瞒或不充分

披露， 从而对内部控制有效性产生不利影响 （李晓

慧等， ２０１９［６］）。
随着企业外部信息环境的改善， 企业管理层与外

部投资者间存在的信息不对称问题得到缓解， 相关外

部投资者能够更为准确地了解管理层内部动向， 从而

对企业的内部控制进行有效监督， 促进企业内部控制

有效性提升。 因此， 本文提出第一个研究假设：
Ｈ１： 改善外部信息环境可以正向影响上市公司

内部控制有效性。
（二） 股票市场开放下的外部信息环境与上市公

司内部控制有效性之间的关联性

如何改善上市公司的外部信息环境呢？ 现有文献

指出： 股票市场开放对于改善企业外部信息环境具有

显著正向影响 （郭阳生等， ２０１８［２］ ）。 随着股票市场

的逐步开放， 大量境外投资者的涌入显著增加了对于

高质量证券分析报告的需求， 能够吸引更多分析师等

信息中介对相关上市公司进行持续追踪 （梁上坤，
２０１７［７］）。 分析师能够通过发布分析师报告， 将他们

从实地考察中获得的企业内部信息与他们的专业知识

结合起来， 在上市公司和投资者之间发挥信息中介的

作用， 缓解上市公司内外部间的信息不对称与代理问

题 （Ｌｕｏ 等， ２０１８［８］； Ｘｕ 等， ２０１３［９］）， 揭露企业内

部控制缺陷 （陈作华等， ２０２２［１０］）， 提供更为高质量

的企业内部信息， 从而显著改善上市企业的外部信息

环境 （郭阳生等， ２０１８［２］， 钟覃琳和陆正飞， ２０１８［１１］）。
与国内投资者相比， 境外投资者由于地理距离的客观

阻隔， 信息获取成本更高， 其投资决策往往更有赖于

信息中介对于企业外部信息环境的改善 （ Ｈｅｎｒｙ，
２０００［１２］）。 具备专业的证券投资知识的境外投资者，
通常能够有效地利用证券报告中所提供的企业内部信

息， 并愿意为高质量的证券分析报告付费。 这能够激

励信息中介进一步改善企业外部信息环境， 使得外部

投资者能够更为便利地获得企业内部信息。 此外， 相

关企业为吸引境外投资者进行投资， 也往往会主动披

露更多的高质量内部信息， 营造良好的企业外部信息

环境 （李沁洋等， ２０２３［１３］）。

目前， 学者们已对 “外部信息环境如何决定上

市公司内部控制有效性” 及 “股票市场开放如何影

响企业外部信息环境” 等问题进行了一定有益的探

讨， 然而， 尚未有研究实证检验股票市场开放是否会

对上市公司内部有效性产生影响， 并对其影响机理进

行深入分析。 本文总结前人文献发现： 股票市场开放

能够改善上市公司外部信息环境， 而外部信息环境又

是提高上市公司内部控制有效性的关键渠道。 因此，
本文提出第二个研究假设：

Ｈ２： 股票市场开放通过改善外部信息环境， 正

向提升上市公司企业内部控制有效性。
（三） 股票市场开放对上市企业内部控制有效性

影响的差异性

本文通过中国 Ａ 股市场实施 “沪深港通” 这一

股票市场开放政策的准自然实验， 实证检验股票市场

开放与企业内部控制有效性之间的关联及其变化。 现

有研究指出： 实施 “沪深港通” 交易制度， 是中国

股票市场开放的关键举措。 随着 “沪深港通” 交易

制度的施行， 中国内地股票市场逐渐对境外投资者开

放， 成熟市场对新兴市场的溢出效应逐步显现 （陈
运森等， ２０１９［１４］ ）。 “沪深港通” 交易制度实施后，
一方面， 标的企业的信息披露标准有所提高， 另一方

面境外投资者的大量涌入能够向 Ａ 股市场传递价值

投资等成熟股票市场的投资理念， 从而激励分析师等

信息中介提供更为优质的信息传递服务。 分析师等信

息中介的努力能够显著改善上市公司企业外部信息环

境， 外部投资者准确获取企业专业信息的便利程度得

到大幅度提高。 现有研究指出， 分析师等信息中介的

努力所带来的外部信息的改善对会计舞弊的曝光具有

积极影响 （Ｙｏｕｎｇ 和 Ｐｅｎｇ， ２０１３［１５］）， 分析师覆盖范

围越广的公司信息透明度就越高， 分析师的报道可以

进一步降低企业欺诈的可能性 （ Ｆａｎｇ 等， ２０１４［１６］；
Ｒｅｎ 等， ２０２１［１７］）。 随着获取企业专业信息便利程度

的提高， 外部投资者一方面能够更为精准对企业的内

部控制运行进行有效监督； 另一方面能够通过 “用
脚投票” 机制， 将企业内部控制缺陷在股价中予以

反映， 从而提升上市公司企业内部控制有效性

（Ｂｏｙｄ 和 Ｓｍｉｔｈ， １９９６［１８］， Ｇｉｌｌａｎ 和 Ｓｔａｒｋｓ， ２００３［１９］ ）。
此外， 随着企业外部信息环境的改善， 管理层出于

“声誉” 压力 （张莹和池国华， ２０２３［２０］ ）， 往往会选

择将内部控制报告主动向外部信息使用者进行披露，
使得上市公司企业内部控制有效性提升。

８０１
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然而， 股票市场的开放对上市企业内部控制有效

性的影响可能存在差异性。 现有研究发现， 融资约束

较高的上市企业往往面临更大的信息不对称问题和内

部控制缺陷 （顾奋玲和解角羊， ２０１８［２１］）。 这些企业

对于股票市场开放更为敏感， 因为它们更需要通过股

权融资来满足融资需求 （陈运森等， ２０１９［１４］ ）。 因

此， 对于高融资约束的企业而言， 股票市场开放对其

内部控制有效性的影响通常更为明显。 因此， 本文提

出第三个研究假设：
Ｈ３： 股票市场开放对内部控制有效性的正向作

用对高融资约束企业更显著。
此外， 研究发现， 上市公司企业内部管理层结构

也影响了股票市场开放对于其内部控制有效性的政策

效果。 相较于 “两职兼任” 型企业， 即董事长与总

经理由同一人担任的情况， 采用 “两职分离” 型的

企业可能存在董事长与管理层之间的目标不一致问

题， 委托代理问题更为突出 （罗进辉， ２０１２［２２］）。 在

股票市场开放后， 由于管理层将受到更严格的监督，
委托代理问题得到改善， 股票市场开放政策 （如沪

深港通） 对于改善企业内部控制的政策效果可能更

为显著 （齐荻， ２０２０［２３］ ）。 但是，＂ 两职兼任＂ 型管

理层可能导致权力过度集中， 大股东可能会利用其控

制权力， 以满足自身利益为主， 并对小股东的权益产

生不利影响。 在 “两职兼任” 型企业中， 股票市场

开放带来的外部信息环境改善不能有效改善企业大股

东行 为， 对 企 业 内 部 控 制 有 效 性 的 改 善 有 限

（Ｂｅｂｃｈｕｋ 等， ２００２［２４］； 黎文靖和孔东民， ２０１３［２５］）。 针

对这一现象， 本文提出以下假设：
Ｈ４： 相较于 “两职兼任” 型的企业， 企业股票

市场开放对于 “两职分离” 型企业内部控制有效性

的改善效果更为明显。

三、 研究设计与样本数据

（一） 实证模型设计

“沪深港通” 交易制度实现了沪市、 深市与港股

股票市场交易的互联互通， 是中国股票市场开放的重

要里程碑。
本文以 “沪深港通” 开通这一股票市场开放政

策为准自然实验， 选取 ２０１３—２０１９ 年中国 Ａ 股上市

企业为研究对象①， 构建双重差分模型， 就股票市场

开放对于上市公司企业内部控制有效性的影响， 以及

其间改善外部信息环境发挥的作用进行实证检验。 其

中， 进入沪深港通标的企业为实验组， 否则为对照

组。 基于准自然实验构建的双重差分模型， 能够准确

识别中国 Ａ 股市场实施 “沪深港通” 这一股票市场

开放政策对于进入沪深港通标的上市公司相较于其他

企业的作用差异， 进而有效缓解可能存在内生性等问

题。 具体实证模型如下所示：

Ｉｃｑｉｔ ＝β０＋β１Ｒｅｆｏｒｍｉｔ＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉｔ＋Ｉｎｄ ｊ＋Ｙｅａｒｔ
＋Ｆｉｒｍｉ＋εｉｔ （１）

Ｉｃｑｉｔ ＝β０＋β１Ｒｅｆｏｒｍｉｔ×Ｆｏｌｌｏｗ ｉｔ＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉｔ＋Ｉｎｄ ｊ

＋Ｙｅａｒｔ＋Ｆｉｒｍｉ＋εｉｔ （２）

上述模型中， ｉ、 ｔ 分别表示企业与年份。 Ｉｃｑｉ，ｔ为

本文被解释变量， 表示企业 ｉ 在 ｔ 年的内部控制有效

性， 以中国上市企业 ＤＩＢ 迪博内部控制指数进行替

代衡量。 Ｒｅｆｏｒｍｉ，ｔ为股票市场开放虚拟变量， 以企业

是否进入 “沪深港通” 标的名单进行替代衡量， 企

业进入沪深港通标的当年及以后取值为 １， 否则为 ０。
Ｆｏｌｌｏｗ ｉ，ｔ为企业外部信息环境。 Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ为一系列描

述企业特征的控制变量。 Ｉｎｄ ｊ、 Ｙｅａｒｔ 分别为行业、 年

份固定效应， 以控制宏观经济与行业因素对企业内部

控制有效性的影响。 Ｆｉｒｍｉ 代表企业固定效应。 εｉｔ为

残差项。
首先， 本文对假设 １ 进行检验。 如模型 （１） 中

β１ 显著为正， 说明股票市场开放与上市公司企业内

部控制有效性提升正相关， 股票市场开放能显著提高

上市公司企业内部控制有效性， 假设 １ 成立。 进一

步， 本文构建模型 （２） 对股票市场开放提升上市公

司企业内部控制有效性的影响机理进行分析。 若模型

（２） 中 Ｆｏｌｌｏｗ ｉ，ｔ×Ｒｅｆｏｒｍｉ，ｔ系数显著为正， 则说明股票

市场开放能够通过改善外部信息环境提高上市公司企

业内部控制有效性， 假设 ２ 成立。
（二） 数据来源与处理

考虑到 ２０１２ 年中国主板上市企业内部控制规范

体系全面施行， 本文选取 ２０１３—２０１９ 年中国主板上

市企业为研究样本。 本文的上市公司内部控制数据来

９０１

① ２０１２ 年沪深证券交易所分别对原 《股票上市规制》 进行修订， 出台新的退市规则对股票市场进行系统规范。 为了缓解这一事件对实证结果

可能造成的干扰， 同时考虑 ２０１２ 年中国主板上市企业内部控制规范体系全面施行， 笔者选取 ２０１３ 年为研究起点。 考虑到 “新冠疫情” 可能

对企业内部控制有效性造成影响， 本文的研究期间截止至 ２０１９ 年。



·工商管理· 　 ２０２３ 年第 ９ 期

自迪博 ＤＩＢ 内部控制数据库， 信息环境等数据来自

ＣＳＭＡＲ 数据库。 参照周冬华等 （２０１８） ［２６］ 的做法，
本文对样本企业进行筛选， 剔除了金融行业企业与

ＳＴ 企业， 最终得到 １１ ４１１ 个企业年度观测样本。 同

时， 为消除极端值的影响， 本文对关键的连续变量进

行了前后 １％水平的缩尾处理。
（三） 主要变量说明

企业内部控制有效性为本文被解释变量。 本文所

研究的上市公司企业 “内部控制有效性” 是指企业

通过实施内部治理措施保证经营管理合法合规、 资产

安全、 财务报告及相关信息真实完整、 提高经营效率

和效果、 促进企业实现发展战略的有效性水平。 借鉴

相关研究， 本文选取中国上市企业 ＤＩＢ 迪博内部控

制指数 （ Ｉｃｑ） 衡量上市公司企业内部控制有效性。
内部控制指数 （ Ｉｃｑ） 取值越大， 内部控制有效性

越高。
企业外部信息环境是本文研究股票市场开放如何

对企业内部控制有效性产生影响的重要机制。 事实

上， 企业外部信息环境的优劣直接决定了投资者与企

业管理层间存在的信息不对称程度。 而分析师能够通

过对信息的加工整合减少企业与投资者之间的信息不

对称， 改善企业外部信息环境 （Ｆｒａｎｋｅｌ 和 Ｌｉ， ２００４［２７］）。
分析师关注度愈高， 信息愈透明， 监督体系愈完善，
企业外部信息环境愈好 （王俊杰等， ２０２２［２８］）。 参考

郭阳生等 （ ２０１８） ［２］ 的研究， 本文以分析师关注

（Ｆｏｌｌｏｗ） 衡量企业外部信息环境， 并以研报关注

（Ｒｅｓ） 与信息透明度 （Ｏｐａｃｉｔｙ） 进行替代衡量作为

稳健性检验。 其中， 分析师关注 （Ｆｏｌｌｏｗ） 为一个会

计年度内对该企业进行过跟踪分析的分析师 （团队）
数量， 研报关注 （Ｒｅｓ） 为一个会计年度内分析该企

业的研报数量， 信息透明度 （Ｏｐａｃｉｔｙ） 为沪深交易

所披露的上市企业信息透明度等级。
此外， 本文参考现有研究， 对企业规模 （Ｓｉｚｅ）、

上市年限 （Ａｇｅ）、 营业收入增长率 （Ｇｒｏｗ）、 资产报

酬率 （Ｒｏａ）、 托宾 Ｑ 值 （Ｔｂｑ）、 账面市值比 （Ｍｂ）、
股权集中度 （Ｓｈｒｈｆｄ５）、 资产负债率 （Ｌｅｖ）、 总资产

周转率 （ Ａｔ）、 是否为国际四大会计事务所审计

（Ｂｉｇ４） 等一系列企业自身特征变量进行控制。 变量

定义与 ＣＳＭＡＲ 数据库定义一致。 具体变量定义如下

表 １ 所示。

表 １ 变量定义表

变量名称 变量符号 变量定义说明

内部控制有效性 Ｉｃｑ 中国上市企业 ＤＩＢ 迪博内部控制指数

股票市场开放 Ｒｅｆｏｒｍ 企业为沪港通或深港通标的取值为 １， 否则为 ０

外部信息环境 Ｆｏｌｌｏｗ 本期内对该企业进行过跟踪分析的分析师 （团队） 数量

企业规模 Ｓｉｚｅ 企业平均总资产的自然对数

上市年限 Ａｇｅ 企业至本期上市年数

营业收入增长率 Ｇｒｏｗ 营业收入增长率， 当年营业收入除以上年营业收入后减 １

资产收益率 Ｒｏａ 净利润 ／ 平均总资产

托宾 Ｑ 值 Ｔｂｑ 市值 ／ 重置成本

账面市值比 Ｍｂ 总资产 ／ 市值

股权集中度 Ｓｈｒｈｆｄ５ 前 ５ 位大股东持股比例平方和

资产负债率 Ｌｅｖ 负债总额 ／ 资产总额

总资产周转率 Ａｔ 营业收入 ／ 平均资产总额

四大审计哑变量 Ｂｉｇ４ 年度审计单位为 “四大” 会计师事务所取值为 １， 否则为 ０

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计

表 ２ 报告了企业内部控制有效性等主要变量样本

描述性统计结果， ２０１３—２０１９ 年共 １１ ４１１ 个年度样本

观测值。 其中， 内部控制有效性 （ Ｉｃｑ） 的均值为

６２７􀆰 ５９， 最小值为 ０， 最大值为 ９４１􀆰 ３５。 股票市场开放

虚拟变量 （Ｒｅｆｏｒｍ） 的均值为 ０􀆰 ３， 说明在股票市场开

放后， 中国 Ａ 股上市企业中约有 ３０％ “企业－年度”
进入了 “沪深港通” 标的名单。 企业外部信息环境

（Ｆｏｌｌｏｗ） 均值为 ７􀆰 ６９， 最小值为 ０， 最大值为 ７５， 说

明不同企业的外部信息环境存在显著差异。 此外， 本

０１１
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文通过对主要变量进行 Ｐｅａｒｓｏｎ 相关系数检验与多重共

线性检验， 以排除可能存在的多重共线性问题①。

①　 限于篇幅， 相关系数检验与多重共线性检验结果未在正文中汇报， 实证结果备索。

表 ２ 变量描述性统计结果

变量 样本量 均值 标准差 最小值 最大值

Ｉｃｑ １１ ４１１ ６２７􀆰 ５９ １５３􀆰 ４４ ０􀆰 ００ ９４１􀆰 ３１

Ｒｅｆｏｒｍ １１ ４１１ ０􀆰 ３０ ０􀆰 ４６ ０􀆰 ００ １􀆰 ００

Ｆｏｌｌｏｗ １１ ４１１ ７􀆰 ６９ １０􀆰 ４１ ０􀆰 ００ ７５􀆰 ００

ｓｉｚｅ １１ ４１１ ２２􀆰 １４ １􀆰 ４０ １９􀆰 ０７ ２６􀆰 ３２

Ａｇｅ １１ ４１１ １１􀆰 １２ ７􀆰 ２６ ２􀆰 ００ ３０􀆰 ００

Ｇｒｏｗ １１ ４１１ ０􀆰 １９ ０􀆰 ４９ －０􀆰 ７２ ３􀆰 ８３

Ｒｏａ １１ ４１１ ０􀆰 ０４ ０􀆰 ０７ －０􀆰 ２６ ０􀆰 ２２

Ｔｂｑ １１ ４１１ ２􀆰 １８ １􀆰 ５３ ０􀆰 ９０ １０􀆰 ２８

Ｍｂ １１ ４１１ ０􀆰 ６０ ０􀆰 ２５ ０􀆰 １０ １􀆰 １３

Ｓｈｒｈｆｄ５ １１ ４１１ ０􀆰 １６ ０􀆰 １１ ０􀆰 ０１ ０􀆰 ５５

Ｌｅｖ １１ ４１１ ０􀆰 ４３ ０􀆰 ２１ ０􀆰 ０６ ０􀆰 ９４

Ａｔ １１ ４１１ ０􀆰 ３９ ０􀆰 ３５ ０􀆰 ００ １􀆰 ７９

Ｂｉｇ４ １１ ４１１ ０􀆰 ０６ ０􀆰 ２４ ０􀆰 ００ １􀆰 ００

（二） 基准回归结果

为了探究股票市场开放对于企业内部控制有效性

的影响， 本文以 “沪深港通” 开通这一股票市场开

放政策的实施为准自然实验， 构建基准模型 （１） 并

进行回归分析。 表 ３ 报告了本文的基准回归结果。 列

（１） 仅控制了企业层面固定效应， 列 （２） 同时对企

业与年份固定效应进行控制， 列 （３） 进一步对行业

固定效应进行控制。 如列 （１） ～列 （３） 所示， 股票

市场开放 Ｒｅｆｏｒｍｉ，ｔ 系数均在 １％的水平上显著为正；
表明进入 “沪深港通” 标的名单、 享受股票市场开

放红利对于提升企业内部控制有效性具有显著正向作

用。 以上基准回归结果显著支持了本文假设 １， 说明

股票市场开放与企业内部控制有效性提升正相关， 能

够显著提高上市公司企业内部控制有效性。
此外， 资产负债率与总资产周转率是衡量企业融

资约束与代理成本的重要指标之一。 从基准回归结果

中我们可以看出， 资产负债率 （Ｌｅｖ） 系数在 １％的

水平上显著为负， 表明面临越大融资约束的企业

（Ｈａｎｓｅｎ， １９９９［２９］ ）， 内部控制有效性越低； 总资产

周转率 （Ａｔ） 系数在 １％的水平上显著为正， 表明外

部投资者与管理层之间第一类代理问题越大的企业

（翟胜宝等， ２０１８［３０］ ）， 内部控制有效性越低。 总体

而言， 上述回归结果进一步支持了本文 “股票市场

开放与企业内部控制有效性正相关” 的假设。

表 ３ 基准回归结果

变量
（１） （２） （３）

Ｉｃｑ Ｉｃｑ Ｉｃｑ

Ｒｅｆｏｒｍ １３􀆰 ５４３∗∗∗

（４􀆰 ６３５）
１７􀆰 ０１８∗∗∗

（４􀆰 ７８３）
１５􀆰 ６３８∗∗∗

（４􀆰 ７８２）

Ｓｉｚｅ ２８􀆰 ２７１∗∗∗

（３􀆰 ９８７）
２９􀆰 ５０９∗∗∗

（４􀆰 ０８２）
３１􀆰 ２９２∗∗∗

（４􀆰 １５１）

Ａｇｅ －１０􀆰 ４１６∗∗∗

（０􀆰 ８２３）
－１０􀆰 ６９８∗∗∗

（０􀆰 ９１６）
－１０􀆰 ４３５∗∗∗

（０􀆰 ９１６）

Ｂｉｇ４ ５􀆰 ７５５
（１４􀆰 ４５４）

４􀆰 ６８３
（１４􀆰 ４３１）

１２􀆰 ３６１
（１４􀆰 ４７１）

Ｇｒｏｗ ２３􀆰 ５９８∗∗∗

（２􀆰 ５１０）
２４􀆰 ８１５∗∗∗

（２􀆰 ５３７）
２５􀆰 ３９０∗∗∗

（２􀆰 ５３９）

Ｒｏａ ６１􀆰 ４１０∗∗∗

（８􀆰 ５７７）
５９􀆰 ７１３∗∗∗

（８􀆰 ５７３）
５８􀆰 ４８７∗∗∗

（８􀆰 ６２９）

Ｔｂｑ ０􀆰 ８８９
（１􀆰 ７３７）

１􀆰 １７３
（１􀆰 ７５１）

０􀆰 ４２１
（１􀆰 ７５６）

Ｍｂ ８􀆰 １４４
（１１􀆰 ７４５）

０􀆰 １３９
（１３􀆰 ３０８）

－６􀆰 ０７７
（１３􀆰 ３３５）

Ｓｈｒｈｆｄ５ ３􀆰 １９０
（２９􀆰 ７０２）

１􀆰 ３４４
（２９􀆰 ６８９）

－１􀆰 ６７６
（２９􀆰 ８６３）

Ｌｅｖ －１１８􀆰 ２６２∗∗∗

（９􀆰 ０５８）
－１２１􀆰 ３２５∗∗∗

（９􀆰 ０８４）
－１２２􀆰 ９５６∗∗∗

（９􀆰 ０９９）

Ａｔ ３０􀆰 ６２７∗∗∗

（５􀆰 ８７４）
２８􀆰 ４１４∗∗∗

（５􀆰 ９０４）
２６􀆰 ９８８∗∗∗

（５􀆰 ９０３）

企业固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份固定效应 Ｎｏ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

行业固定效应 Ｎｏ Ｎｏ Ｙｅｓ

样本数 １１ ４１１ １１ ４１１ １１ ４１１

Ｒ２ ０􀆰 ０６２ ０􀆰 ０６６ ０􀆰 ０７３

　 　 注： 括号内为标准误， ∗、 ∗∗、 ∗∗∗表示在 １０％、 ５％、 １％的水平上

显著。 下同。

（三） 影响机理分析

假设 ２ 指出股票市场开放能够通过改善企业外部

信息环境从而促进其内部控制有效性提升， 本文构建

模型 （２） 对这一假设进行实证检验。 表 ４ 汇报了该

机制检验回归结果。 交互项 Ｆｏｌｌｏｗ ｉ，ｔ×Ｒｅｆｏｒｍｉ，ｔ系数在

１％的水平上显著为正， 说明股票市场开放能够显著

改善外部信息环境从而优化企业内部控制， 提高上市

公司企业内部控制有效性。 假设 ２ 成立。

１１１
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表 ４ 影响机理分析

变量 Ｉｃｑ

Ｆｏｌｌｏｗ＿Ｒｅｆｏｒｍ ０􀆰 ８８３∗∗∗

（０􀆰 １９２）

控制变量 Ｙｅｓ

固定效应 Ｙｅｓ

样本数 １１ ４１１

Ｒ２ ０􀆰 ０７４

五、 稳健性检验

为保证结论的稳健性， 本文通过平行趋势检验、
对外部信息环境、 内部控制有效性进行替代衡量， 从

多维度对上述 “股票市场开放能够通过改善企业外

部信息环境， 从而促进其内部控制有效性提升” 的

实证结论进行稳健性分析。
（一） 平行趋势检验

图 １ 报告了本文平行趋势的检验结果， 横坐标为

企业进入 “沪深港通” 标的的相对时间， 纵坐标为

回归系数。 如图 １ 所示， 在企业进入 “沪深港通”
标的前 （横坐标 ｔ＝ ０ 之前）， 系数的置信区间均不显

著异于 ０， “政策冲击” 前实验组和对照组的内部控

制有效性存在平行趋势； 而股票市场开放后， 随着企

业逐渐进入 “沪深港通” 标的， 变量系数开始显著

为正， 意味着股票市场开放能够显著提升进入 “沪
深港通” 标的企业的内部控制有效性， 平行趋势假

定成立。
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图 １　 平行趋势检验

（二） 更换企业外部信息环境的衡量方式

本文在基准回归中采用分析师跟踪， 即一个会计

年度内对该企业进行过跟踪分析的分析师 （团队）
数量， 衡量企业外部信息环境。 为了缓解这一衡量方

式可能存在的测度误差， 本文在稳健性检验中以研报

关注 （Ｒｅｓ）、 信息透明度 （Ｏｐａｃｉｔｙ） 对企业外部信

息环境进行替代衡量。 现有研究表明， 提升企业信息

透明度， 能够提高股价信息含量 （钟覃琳和陆正飞，
２０１８［１１］）、 降低噪音程度 （李沁洋和许年行， ２０１９［３１］），
从而显著改善企业外部信息环境； 企业信息透明度愈

低， 治理水平愈差 （黎文靖和孔东民， ２０１３［２５］）。 参

考相关研究， 本文以研报关注 （Ｒｅｓ）， 即一个会计

年度内对该企业进行过跟踪分析的研报数量、 信息透

明度 （Ｏｐａｃｉｔｙ， 沪、 深交易所披露的上市企业信息

透明度等级）， 对企业外部信息环境进行替代衡量。
表 ５ 汇报了替换变量外部信息环境的估计结果。

从研报关注视角来看： 列 （１） 研报关注与股票市场

开放的交互项 Ｒｅｓ＿Ｒｅｆｏｒｍ 估计系数显著为正， 说明股

票市场开放能够通过吸引研报关注改善外部信息环

境， 进而显著提升内部控制有效性。 从信息透明度视

角来看： 列 （２） 交互项 Ｏｐａｃｉｔｙ＿Ｒｅｆｏｒｍ 的估计系数

仍显著为正， 说明股票市场开放提高了企业信息透明

度， 从而有利于内部控制有效性提升。 综合表 ５ 的汇

报， 回归结果与基准回归结论一致， 替换变量外部信

息环境没有改变本文实证结论。

表 ５ 替换变量外部信息环境

变量
（１） （２）

Ｉｃｑ Ｉｃｑ

Ｒｅｓ＿Ｒｅｆｏｒｍ ０􀆰 １６０∗∗

（０􀆰 ０６２）

Ｏｐａｃｉｔｙ＿Ｒｅｆｏｒｍ ８􀆰 ４２２∗∗∗

（１􀆰 ６７５）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本数 ７ ９８４ ７ １７８

Ｒ２ ０􀆰 ０９５ ０􀆰 ０９４

２１１
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（三） 替换被解释变量企业内部控制有效性

本文通过多种方式对关键被解释变量企业内部控

制有效性进行替代衡量， 以规避指标测度中可能存在

的偏误。 现有研究表明， 内部控制缺陷越大， 企业盈

余管理动机越强 （Ｊｉａｍｂａｌｖｏ， １９９６［３２］ ）， 因而审计费

用越高 （Ｈｏｇａｎ 和 Ｗｉｌｋｉｎｓ， ２００８［３３］）， 第一类代理问

题越为严重， 管理费用率越高 （刘浩等， ２０１５［３４］ ）。
参考相关研究， 本文分别选取审计费用 （Ｌｎｆｅｅ）、 管

理费用率 （Ｍｆｅｅ）、 内部控制的自然对数 （Ｌｎｉｃｑ） 对

企业内部控制进行替代衡量。 其中审计费用 （Ｌｎｆｅｅ）
为年度审计费用除以当年企业总资产的自然对数。

表 ６ 替换被解释变量的回归结果

变量
（１） （２） （３）

Ｌｎｆｅｅ Ｍｆｅｅ Ｌｎｉｃｑ

Ｆｏｌｌｏｗ＿ｒｅｆｏｒｍ
－０􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 ０２１∗∗∗

（０􀆰 ００７）
０􀆰 ００７∗∗∗

（０􀆰 ００２）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本数 １１ ３３４ １１ ４０９ １１ ４１１

Ｒ２ ０􀆰 ４７８ ０􀆰 ０６０ ０􀆰 ０５６

表 ６ 汇报了该稳健性检验的估计结果。 列 （１）
与列 （２） 交互项估计系数显著为负， 说明股票市场

开放能够通过改善外部信息环境从而导致企业审计费

用与管理费用率下降， 内部控制缺陷显著减少。 列

（３） 交互项估计系数显著为正， 意味着股票市场开

放， 能够改善外部信息环境， 企业内部控制有效性上

升。 综合表 ６ 的汇报结果， 替换被解释变量没有改变

本文实证结论， 再次证明本文研究结论的稳健性。

六、 异质性分析

本文进一步就股票市场开放对于企业内部控制有

效性的提升在不同类型企业间存在的效果差异进行异

质性分析。 如前文理论分析所述， 重点关注企业融资

约束异质性与管理层权力异质性。
（一） 融资约束异质性

参考马述忠等 （２０１７） ［３５］的研究， 本文将样本企

业划分为高融资约束企业与低融资约束企业两组， 并

通过分组回归的方式探究融资约束异质性对于股票市

场开放政策效果的影响。 其中， 以 ＳＡ 指数衡量企业

融资约束， 指数越大则企业面临的融资约束越高

（Ｈａｄｌｏｃｋ 和 Ｐｉｅｒｃｅ， ２０１０［３６］ ）。 表 ７ 列 （ １） 和列

（２） 汇报了股票市场开放改善企业外部信息环境从

而提高内部控制有效性对于面临不同水平融资约束企

业的政策效果差异。 列 （１） 系数在 １％的水平上显

著为正， 而列 （２） 系数仅在 ５％的水平上表现显著。
实证结果表明， 相较于融资约束较低的企业， 面临高

融资约束的企业政策效果更为明显， 假设 ３ 成立。 考

虑到融资约束较高的企业往往信息不对称程度较强

（陈运森等， ２０１９［１４］ ）， 这一回归结果进一步显示了

股票市场开放过程中外部信息环境的改善有助于缓解

企业外部投资者与管理层间存在的信息不对称， 从而

促进上市公司企业内部控制有效性提升。
（二） 管理层权力异质性

本文通过企业董事长与总经理是否由同一人担

任， 将样本企业划分为 “两职兼任” 型与 “两职分

离” 型企业， 并通过分组回归的方式探究管理层权

力异质性对于股票市场开放政策效果的影响。 表 ７ 的

列 （３） 和列 （４） 分别报告了股票市场开放对于

“两职兼任” 型和 “两职分离” 型企业的政策效果差

异。 列 （３） 中 “两职兼任” 型企业的交互项系数在

１０％的水平上未表现显著， 而列 （４） 中 “两职分

离” 型企业的交互项系数在 １０％的水平表现显著，
实证结果表明， 相较于 “两职兼任” 型企业， 股票

市场开放对企业内部控制有效性的正向影响主要表现

在 “两职分离” 型企业， 假设 ４ 成立。 这一回归结

果进一步显示了股票市场开放过程中外部信息环境的

改善有助于缓解企业外部投资者与管理层间存在的代

理问题， 从而促进上市公司企业内部控制有效性提

升。 改善外部环境对于股票市场开放提升企业内部控

制有效性的作用， 在于缓解外部投资者与管理层间可

能存在的第一类代理问题， 对于第二类大股东代理可

能失效。

表 ７ 异质性检验

变量
（１） （２） （３） （４）

高融资约束 低融资约束 两职兼任 两职分离

Ｆｏｌｌｏｗ＿Ｒｅｆｏｒｍ ０􀆰 ６１５∗∗∗

（０􀆰 ２０２）
１􀆰 ３０８∗∗

（０􀆰 ５６４）
０􀆰 ４１１

（０􀆰 ３６９）
１􀆰 ０４２∗∗∗

（０􀆰 ２５３）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本数 ５ ６７６ ５ ７３５ ２ ４９１ ６ １１２

Ｒ２ ０􀆰 １３４ ０􀆰 ０８０ ０􀆰 １３７ ０􀆰 ０７１

３１１
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七、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本文基于中国股票市场开通 “沪深港通” 这一

准自然实验， 以 ２０１３—２０１９ 年中国 Ａ 股上市企业为

研究对象， 构建双重差分模型， 实证研究股票市场开

放对于企业内部控制有效性的影响及其影响机理， 得

到以下主要研究结论。
第一， 股票市场开放与上市公司企业内部控制有

效性正相关。 我们的研究结果证实， 中国 Ａ 股市场通

过 “沪深港通” 向香港及境外投资者开放， 能够有效

推动企业内部控制有效性的提升。 当前， 我国 Ａ 股市

场 “暴雷” 事件时有发生， 上市企业内部控制有效性

较成熟股票市场仍有很大差距。 本文基于 “沪深港

通” 这一股票市场开放政策， 强调股票市场开放对于

企业内部控制有效性的正向影响， 为更好地推动资本

市场开放， 进而优化企业内部控制提供了实证支持。
第二， 股票市场开放通过改善外部信息环境提高

上市公司企业内部控制有效性。 我们的研究结果表明：
“沪深港通” 交易制度实施后， 企业的外部信息环境

得到了显著改善。 这种改善能够缓解企业外部投资者

与管理层之间存在的信息不对称问题， 从而进一步提

升企业内部控制有效性。 本文从外部信息环境的视角，
揭露股票市场开放改善企业内部控制有效性的作用机

理和影响机制， 相关结论可以为上市企业优化内部治

理结构、 提高内部控制有效性提供理论和实证依据。
第三， 股票市场开放对上市公司内部控制有效性

的提升效应因企业的融资约束能力和管理层结构而存

在差异。 本研究发现： 在受融资约束更强的企业和采

用 “董事长不兼任总经理” 的 “两职分离” 型企业

中， 股票市场开放对内部控制的提升效果更为显著。
一方面， 受融资约束更强的企业面临着更大的融资困

难， 股票市场的开放提供了更多的融资渠道和机会，
促使这些企业加强内部控制机制、 改善信息披露， 以

吸引投资者并增强市场信心。 另一方面， 在 “两职

分离” 型上市企业中， 董事会与执行层之间存在明

确的分工和制衡； 在股票市场开放后， 这种管理层结

构可以更好地发挥作用， 确保董事会的独立监督和执

行层的有效运营， 从而提高内部控制的有效性。 本文

的研究结论证实： 在进一步推进股票市场开放的过程

中， 应充分考虑企业的异质性， 在制定相关细则时，
应采取因地制宜的方式， 精准地考虑不同类型企业的

特点和需求， 以促进其内部控制有效性的提升。
（二） 管理启示

结合上述研究结论， 本文可以得到以下几点管理启示：
第一， 中国政府应该进一步扩大股票市场开放，

逐步放宽境外投资者在 Ａ 股市场的交易范围和投资

限制。 股票市场开放可以为国内上市企业提供更多融

资机会和资本支持， 有效促进内部控制有效性的提

升。 通过吸引更多境外投资者的参与， 中国股市可以

获得更多的资金、 技术和管理经验， 并提高整体市场

的竞争力和稳定性。 随着近十年来中国 “沪深港通”
制度的逐步成熟， 应适时地将 Ａ 股市场中更多的上

市企业纳入 “沪深港通” 标的， 同时积极拓展我国

与其他国家股票市场间的联通互通， 探索股票市场开

放道路上符合中国国情的制度与模式创新， 进一步完

善股票市场开放制度。
第二， 政府和相关监管机构应该大力改善上市企

业的外部信息环境， 营造 “公开透明、 风清气正”
的良好投资氛围。 一方面， 应加强境外投资者的服务

保障工作， 以吸引更多的境外投资者投资于我国 Ａ
股市场， 切实发挥境外投资者对于改善企业外部信息

环境的显著正向作用。 另一方面， 应加强专业证券分

析师队伍的培训与管理， 扩充证券分析师团队数量，
提升证券分析服务专业水平， 发挥信息中介在企业信

息汇集、 扩散等方面的重要作用， 营造更为优质的企

业外部信息环境。
第三， 政府和监管机构在推进股票市场开放过程

中， 应精准考虑不同类型企业的特点和需求。 对于融

资约束较高的企业， 政府和监管机构应该采取积极措

施， 提供更多的融资支持和便利， 以帮助这些企业克

服融资难题。 对于管理层结构存在问题的企业， 应该

加强公司治理和内部控制建设。 通过建立独立的董事

会、 监事会和内部审计机构， 加强对管理层的监督和

约束。 在推进股票市场进一步开放过程中， 通过精准

的机制设计完善公司治理结构， 保障股票市场开放等

外部治理机制能够在提升企业内部控制有效性等方面

切实发挥功效。
（三） 研究局限与展望

本文基于中国 “沪深港通” 交易制度实施这一

准自然实验， 揭示了股票市场开放对于企业内部控制

有效性的影响及其机理。 对本问题的进一步研究， 可

以从以下三个方面进行拓展。 其一， 本研究从内部控

制有效性的角度考察了上市公司内部控制制度， 不能
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全面地反映公司治理结构变化。 未来还可以从企业的

内部控制缺陷的披露、 内部控制意见购买等方面， 多

维度、 多视角地考察股票市场开放对于企业内部控制

方面的影响。 其二， 本研究在考察作用机理时， 强调

股票市场开放通过改善外部信息环境， 正向影响企业

内部控制有效性。 然而， 随着中国股票市场的进一步

开放， 是否还存在其他因素共同影响股票市场开放与

企业内部控制有效性之间的关系， 可以在未来进一步

深入探讨。 其三， 资本市场开放不仅包含股票市场开

放， 也包含其他证券市场如债券市场的开放。 随着中

国股票市场对外开放取得积极进展， 债券市场开放也

正逐步推进， 股票市场开放有助于企业内部控制有效

性提升的结论， 在债券市场开放中是否仍然适用， 也

是未来的研究重点之一。
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全国文明城市与企业创新
———基于制造业企业数据的实证分析

Ｎａｔｉｏｎａｌ Ｃｉｖｉｌｉｚｅｄ Ｃｉｔｙ ａｎｄ Ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ Ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ：
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毕添宇 易成栋 王瑶琪 王优容 陈敬安
ＢＩ Ｔｉａｎ⁃ｙｕ ＹＩ Ｃｈｅｎｇ⁃ｄｏｎｇ ＷＡＮＧ Ｙａｏ⁃ｑｉ ＷＡＮＧ Ｙｏｕ⁃ｒｏｎｇ ＣＨＥＮ Ｊｉｎｇ⁃ａｎ

［摘　 要］ 强化企业创新能力是落实创新驱动发展战略与推动经济高质量发展的关键。 本文利用

２００４ 年至 ２０１３ 年中国制造业企业数据与中国专利申请数据， 基于双重差分模型研究了创建全国文明

城市对企业创新的影响及其机制。 研究发现创建全国文明城市对中国地级市内制造业企业创新产出具

有显著的正向促进作用。 机制分析表明， 企业发明创新产出和企业非发明创新产出均受到了显著促进

作用， 环境规制和城市创新环境优化是两个主要影响渠道。 异质性分析表明， 创建全国文明城市对融

资约束较重、 有政府隶属关系、 技术水平较高产业和污染水平较低产业的企业创新产出具有更强的促

进作用。
［关键词］ 企业创新　 全国文明城市　 制造业企业　 专利申请
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ｒｅｇｕｌａｔｉｏｎｓ ａｎｄ ｔｈｅ ｏｐｔｉｍｉｚｅｄ ｉｎｎｏｖａｔｉｖｅ ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔ ａｒｅ ｔｈｅ ｔｗｏ ｍａｉｎ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ ｃｈａｎｎｅｌｓ􀆰 Ｈｅｔｅｒｏｇｅｎｅｉｔｙ
ａｎａｌｙｓｅｓ ｓｈｏｗ ｔｈａｔ ｔｈｅ ＮＣＣｓ ｈａｖｅ ｓｔｒｏｎｇｅｒ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｐｒｏｍｏｔｉｏｎ ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｎ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｗｉｔｈ ｈｉｇｈｅｒ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ
ｃｏｎｓｔｒａｉｎｔｓ ｏｒ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ａｆｆｉｌｉａｔｉｏｎ ｒｅｌａｔｉｏｎｓ􀆰 Ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｗｉｔｈｉｎ ｈｉｇｈ⁃ｔｅｃｈ ｉｎｄｕｓｔｒｉｅｓ ｏｒ ｌｏｗ⁃ｐｏｌｌｕｔｉｎｇ ｉｎｄｕｓｔｒｉｅｓ
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Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ　 Ｎａｔｉｏｎａｌ ｃｉｖｉｌｉｚｅｄ ｃｉｔｙ　 Ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｉｎｇ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ　 Ｐａｔｅｎｔ ａｐｐｌｉｃａ⁃
ｔｉｏｎ
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一、 引言

党的二十大报告强调： “创新是第一动力。” 当

前， 中国经济已由高速增长阶段转向高质量发展阶

段， 同时也面临着经济全球化受阻等严峻的外部挑

战。 中国必须加快实现国家技术进步从外生拉动向内

生孕育为主的模式转变， 坚持走以创新驱动为主的发

展道路 （洪银兴， ２０１３［１］ ）。 企业是推动经济发展和

技术进步的基本力量， 强化企业主体的创新能力是落

实我国创新驱动发展战略与推动经济高质量发展的关

键所在。
中国实现当前的发展成就离不开 “中央－地方”

激励体制下地方政府间竞争的作用 （Ｘｕ， ２０１１［２］ ）。
为激励城市政府强化非经济领域的治理工作， ２０ 世

纪 ８０ 年代末以来， 中央有关单位设计推行出各类国

家级城市评比达标表彰项目 （下文简称 “国家级城

市评比项目” ）。 其中， 含金量最高、 影响范围最广

的是全国文明城市 （刘思宇， ２０１９［３］ ）。 ２００５ 年至

２０２１ 年， 全国文明城市评选已开展六届， 受到了地

方城市的热烈响应。 创建全国文明城市能有效提升城

市文明水平， 为城市内的企业和居民创造更好的生

产、 生活环境。 那么， 城市内微观企业的创新活动是

否也会受到有利影响？ 可能的影响机制又是什么？ 对

此问题的研究可以为优化中国企业的创新能力提供新

的思路启发， 具有良好的政策含义和现实意义。
本文研究了创建全国文明城市对企业创新产出的

影响。 本文使用 ２００４ 年至 ２０１３ 年制造业企业微观数

据和专利申请数据， 构建双重差分模型进行了实证分

析。 研究发现， 创建全国文明城市对城市内总的企业

创新产出、 企业发明创新产出和企业非发明创新产出

均具有显著促进作用， 环境规制和城市创新环境优化

是两个主要影响渠道。 同时， 创建全国文明城市对融

资约束较重、 有政府隶属关系、 技术水平较高和污染

水平较低产业的企业创新产出具有更强的促进作用。
与已有研究相比， 本文的边际贡献主要体现在以

下两点。 第一， 丰富了评估创建全国文明城市政策效

应的研究。 现有研究围绕创建全国文明城市的环境治

理成效 （谌仁俊等， ２０２１［４］； Ｚｈａｎｇ 等， ２０２１［５］； 吴

敏和黄玖立， ２０２２［６］ ） 以及各类社会经济效益 （黄
少安和周志鹏， ２０２０［７］； 姚鹏等， ２０２１［８］； 石大千

等， ２０１９［９］； 吴海民等， ２０１５［１０］； Ｃｈａｉ 等， ２０２２［１１］ ）
展开了丰富讨论。 然而， 鲜有文献直接讨论创建全国

文明城市对微观企业创新的影响， 本文是对此的补

充。 第二， 本研究也是对中国各类创新促进政策研究

的丰富拓展。 现有研究主要讨论了中国选择性产业政

策或创新补贴政策 （张杰等， ２０１５［１２］； 黎文靖和郑

曼妮， ２０１６［１３］； 郭玥， ２０１８［１４］ ）、 知识产权保护等

创新制度政策 （刘思明等， ２０１５［１５］； 夏后学等，
２０１９［１６］） 以及以高新技术开发区为代表的地区导向

型政策 （Ｗａｎｇ， ２０１３［１７］； Ｋｏｎｇ 等， ２０２１［１８］ ） 对微

观企业创新的影响作用。 创建全国文明城市的作用与

上述政策有所区别： 首先创建全国文明城市并未对企

业创新做出明确规定， 城市政府缺乏动机对企业创新

进行直接补贴； 其次相比于知识产权保护等制度的建

设， 城市精神文明建设工程的综合性更强， 内容涵盖

更广； 最后与地区导向型政策相比， 创建全国文明城

市的作用主要在于优化既有的集聚经济正外部性， 而

非打造新的产业或创新集群。 本文的研究结论表明，
可以通过优化城市既有的创新环境来激发企业的创新

活力， 这为促进中国微观企业的创新产出水平提供了

新的政策视角与思路。

二、 制度背景与研究假说

（一） 制度背景

创建全国文明城市由中央精神文明建设指导委员

会 （以下简称 “中央文明委” ） 主导推行。 依据

２００３ 年出台的 《中央精神文明建设指导委员会关于

评选表彰全国文明城市、 文明村镇、 文明单位的暂行

办法》 等文件， 中央文明委在 ２００５ 年评选出了首批

全国文明城市， 自此平均每三年评选一次， 至 ２０２０
年已评选六届①。 创建全国文明城市的特点主要体现

在两个方面： 一方面， 全国文明城市具有广泛且强劲

的社会影响力。 根据中国文明网的介绍， 全国文明城

市是 “反映一个城市经济、 政治、 文化、 社会、 生

态文明建设和党的建设综合发展成果的最高荣誉”，
是普遍公认的综合性最强、 含金量最高、 公信力最大

的国家级城市评比项目， 对地方政府具有很强的激励

作用 （刘思宇， ２０１９［３］）。 各届获奖城市的数量呈现

上升趋势， 如获评的地级市单位就从 ２００５ 年第一届

的 ９ 个增加到 ２０２０ 年第六届的 ４０ 个。

８１１
① 公布全国文明城市获评名单的年份分别为 ２００５、 ２００９、 ２０１１、 ２０１５、 ２０１７ 和 ２０２０ 年。
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另一方面， 全国文明城市测评体系的系统性强。
首先， 全国文明城市测评体系包括了政务、 市场、 人

文、 生态等多方面的内容。 相比国家园林城市等其同

类项目， 全国文明城市的测评内容不仅突出了对精神

文明建设的要求， 也囊括城市市政建设、 城市卫生环

境等方面的指标。 其次， 全国文明城市评选遵循着

“城市政府申报—省级部门推荐—中央文明委评定”
的流程， 周期约为三年； 同时获评后的城市会接受严

格且持续的复查， 保证了政策激励的持续性。 此外，
城市政府是实施参评工作的主导者， 城市政府的参评

行为是全国文明城市政策效果的源头之一 （易成栋

等， ２０２２［１９］）。
（二） 研究假说

考虑空间维度时， 企业的创新产出由企业自身的

创新生产方程和外部的创新环境共同决定 （Ｃａｒｌｉｎｏ
和 Ｋｅｒｒ， ２０１５［２０］）①。 与选择性产业政策或创新补贴

政策的直接干预不同， 创建全国文明城市通过实施环

境规制措施 （ ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔａｌ ｒｅｇｕｌａｔｉｏｎｓ） 和优化城市

创新环境影响企业创新产出。 本小节对这两种影响机

制展开分析， 并提出待检验的研究假说。
１􀆰 环境规制措施的作用。
全国文明城市测评体系对企业提出的具体要求主

要体现在环境治理方面。 以 ２０１１ 版地级市全国文明

城市测评体系为例②， 仅在其测评项目 “ Ｉ－８ 可持续

发展的生态环境” 中有与企业责任直接相关的内容，
例如指标 “工业企业污染防治” 中有 “重点工业企

业主要污染物排放稳定达标率≥９０％” 等要求。 据此

为加快实现企业污染外部性的内部化， 城市政府有很

强的动机实施环境规制措施 （谌仁俊等， ２０２１［４］）。
针对政府环境规制影响企业创新的问题， 存在两

类观点： “成本效应假说” 认为环境规制措施会增加

企业的成本， 从而挤压企业创新投资的空间； “波特

效应假说” 则认为合理的环境规制措施会促进企业

通过创新改善生产方式 （王国印和王动， ２０１１［２１］ ）。
两类观点均有丰富的经验证据支持， 因此环境规制措

施的总效应可认为是两种力量综合的结果。 本文认

为， 创建全国文明城市中的环境规制措施对企业创新

产出具有正向净效应的可能性更大。 一方面， 为减轻

成本效应的负面影响， 地方政府在实施环境规制的同

时往往也会给予企业一定的财政补贴， 这缓解了企业

财务压力 （ Ｊｉａｎｇ 等， ２０１８［２２］ ）； 另一方面， 因复查

制度的存在， 环境规制措施很可能会持续至获评后的

时期， 此时面对长期的规制压力， 企业更可能选择通

过创新来改善自身的污染治理能力。 例如， 谌仁俊等

（２０２１） ［４］就发现创建全国文明城市造成的企业污染

减排中约有 ８０􀆰 ３％来源于企业的清洁技术升级。
２􀆰 城市创新环境优化的作用。
全国文明城市测评体系对城市文明进行了综合界

定， 具体包括廉洁高效的政务环境、 公平诚信的市场

环境和舒适便利的生活环境等九项城市文明内容。 创

建全国文明城市能够帮助城市文明水平得到显著提

升， 这也意味着企业所处的城市创新环境将得到优

化。 下文将从集聚经济作用效率与企业创新资金两个

方面进行具体解释。
第一， 城市文明环境的改善使得集聚经济对企业

创新的作用效率得到提升。 集聚经济是企业创新活动

空间集聚格局形成的基本力量， 包括共享、 匹配和学

习三类微观机制 （Ｃａｒｌｉｎｏ 和 Ｋｅｒｒ， ２０１５［２０］ ）。 创建

全国文明城市会优化三类机制的作用效率， 进而促进

企业创新。 从指标设置可以看出这种优化作用的存

在， 例如测评项目 “Ｉ－３ 公平诚信的市场环境” 中，
就有 “建立企业信用供求机制” “建立企业与重点人

群的信用信息公开和共享机制” 等要求。 从理论视

角来看， 共享机制方面， 改善市场环境可以帮助企业

更快地获取价格合理的中间投入品或生产性服务， 为

企业创新节省了财务空间； 同时， 知识产权保护制度

的完善、 社会信任程度的提升等， 使得企业可以更加

放心地通过研发外包等市场组织途径优化创新效率

（Ｈｅｌｓｌｅｙ 和 Ｓｔｒａｎｇｅ， ２００２［２３］）。 匹配机制方面， 高技

能人员与企业匹配的效率和质量都会得到提升， 技术

工人也会更愿意投资自身的人力资本 （Ｂｅｒｌｉａｎｔ 等，
２００６［２４］）。 学习机制方面， 创新的实现表现为知识的

产生、 传播和积累， 再到知识实际转化为新经济价值

的系统过程 （ Ｃａｒｌｉｎｏ 和 Ｋｅｒｒ， ２０１５［２０］ ）。 一方面，
创建全国文明城市提供了更加公正的法治环境以及更

９１１

①

②

例如可借鉴 Ｃａｒｌｉｎｏ 和 Ｋｅｒｒ （２０１５） 的思路， 设定如下函数形式刻画这种关系： Ｉｎｎｏｖｉｃｔ ＝ｇ（Ａｃｔ） ｆ（ＲＤｉｔ，Ｈｉｔ）。 其中， Ｉｎｎｏｖｉｃｔ表示 ｔ 时期城市 ｃ 内
企业 ｉ 的创新产出水平； ｆ（ＲＤｉｔ， Ｈｉｔ） 是企业自身的创新生产方程， 这里 ＲＤｉｔ和 Ｈｉｔ分别表示企业 ｉ 的研发和人力资本的投入； ｇ（Ａｃｔ） 则表示

城市 ｃ 的城市创新环境情况， Ａｃｔ表示城市 ｃ 的在 ｔ 时期的集聚经济效应。
下文都将以该年份文明城市测评体系为例进行分析， 这与本文实证分析中所使用的政策冲击年份对应。
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加安全稳定的社会环境 （吴海民等， ２０１５［１０］）， 城市

居民也会具备更加良好的诚信和责任意识 （石大千

等， ２０１９［９］）， 这会提升经济主体间交流时的信任程

度， 从而促进新知识的产生、 传播与积累； 另一方

面， 创建全国文明城市优化了城市营商环境和以知识

产权保护为主的各类相关制度 （文宏和杜菲菲，
２０２１［２５］）， 提高了企业将知识转化为经济价值的

效率。
第二， 城市文明水平的提升有助于扩大企业创新

可用的资金规模。 因具有长期性和不确定性， 企业创

新通常面临着不同程度的融资约束问题， 并且使用内

部资金时， 也常会出现资金供应不稳定或调整成本过

高等问题 （鞠晓生等， ２０１３［２６］）。 一方面， 创建全国

文明城市提高了企业创新获得外部融资的可能性。 城

市文明环境的改善能够促进金融市场的良态发展， 推

动多样化的金融机构与金融工具持续产生。 同时， 企

业与金融机构间信息不对称程度降低， 也能提高企业

获得创新融资的可能性 （罗党论和唐清泉， ２００９［２７］ ）。
例如以与创新创业息息相关的风险投资为例， 有研究

表明风险投资提升了区域创新绩效， 并且地区制度环

境具有正向的调节作用 （张翀和焦伟伟， ２０２２［２８］ ）。
另一方面， 创建全国文明城市帮助企业减少了不必要

的支出， 降低了交易成本。 如全国文明城市测评体系

中要求政府 “无乱摊派等增加企业负担现象”， 这会

改善政府廉洁程度， 减轻企业负担和寻租动机， 进而

促进企业创新 （Ｗｕ 等， ２０２０［２９］）。
根据上文分析， 提出如下三个待检验的研究

假说：
假说 １： 创建全国文明城市能够提升城市内的企

业创新产出水平。
假说 ２： 环境规制措施的作用下， 创建全国文明

城市能够促进城市内的企业进行绿色创新。
假说 ３： 创建全国文明城市通过优化城市创新环

境提升企业创新产出水平。

三、 实证设计

（一） 模型设定与变量说明

为检验研究假说， 本文设定如公式 （１） 所示的

回归模型进行分析。

Ｐａｔｅｎｔｉｊｃｔ ＝α０＋α１ｗｍｄｄｃｔ＋ ∑
Ｒ

ｒ ＝ １
βｒＸｒｉｔ＋ ∑

Ｋ

ｋ ＝ １
γｋＺｋｃｔ

＋μｉ＋σｔ＋θ ｊ＋εｉｊｃｔ （１）
其中， 下标 ｉ 指代某制造业企业； ｊ 表示该企业所在

的二位代码产业； ｃ 表示该企业所在的地级市； ｔ 表
示年份， 取值范围为 ２００４ 年至 ２０１３ 年。

因变量为企业创新产出 Ｐａｔｅｎｔｉｊｃｔ， 具体参考黎文

靖和郑曼妮 （２０１６） ［１３］的做法， 通过对企业专利申请

数量加 １ 后取自然对数计算。 核心解释变量为获评全

国文明城市 ｗｍｄｄｃｔ， 可分解为处理组虚拟变量 ｔｒｅａｔｃ
与参评时期虚拟变量 ｐｅｒｉｏｄｔ 的乘积， 即倍差项。
ｔｒｅａｔｃ 取 １ 表示企业 ｉ 所在的城市 ｃ 在 ２０１１ 年获得全

国文明城市称号， 否则取 ０。 考虑到全国文明城市评

选周期基本为三年， 本文将政策发生时期设定在

２００８ 年， 据此核心解释变量 ｗｍｄｄｃｔ取值为 １ 时， 表

示该企业 ｉ 所在城市 ｃ 获得了 ２０１１ 年的全国文明城市

称号， 且样本对应时期为 ２００８ 年至 ２０１３ 年， 否则为

０。 此外， 为剔除其他因素的可能干扰， 本文参考已

有研究控制了一组企业层面的变量 Ｘｒｉｔ和城市层面的

变量 Ｚｋｃｔ。 值 得 说 明 的 是， 本 文 参 考 鞠 晓 生 等

（２０１３） ［２６］的研究， 引入企业运营资本变量对企业内

部财务波动的影响进行控制； 本文还引入获评国家园

林城市等三个虚拟变量对其他同类项目的影响进行控

制。 本文使用的主要变量的定义和构造方式见表 １。
最后， μｉ 表示企业固定效应， σｔ 表示时间固定效应，
θ ｊ 表示产业固定效应， εｉｊｃｔ为随机扰动项。

表 １ 主要变量定义与构造说明

变量名称 变量符号 变量定义与构造方式

企业创新产出 Ｐａｔｅｎｔ ｌｎ（企业年度专利申请总数＋１）

获评全国文明城市 ｗｍｄｄ 企业所在城市为 ２０１１ 年全国文明城市且样本年份为 ２００８ 及以后取 １， 否则为 ０

企业资产规模 ｓｉｚｅ ｌｎ（资产总计＋１）

企业人员规模 ｆｅｍｐｌｏｙ ｌｎ（企业就业人数＋１）

企业年龄 ａｇｅ 样本所在年份－开业成立年份＋１， 单位： 年

０２１
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变量名称 变量符号 变量定义与构造方式

企业负债水平 ｄｅｂｔ ｌｎ（负债合计＋１）

企业资产负债率 Ｌｅｖ （负债合计 ／ 资产总计）×１００％

企业运营资本 ｗｃａｐｉｔａｌ ｌｎ（流动资产合计－流动负债合计＋１）

城市经济发展 ｇｄｐ ｌｎ（地区生产总值）

城市工资水平 ｓａｌａｒｙｅｍ ｌｎ（在岗职工工资总额 ／ 在岗职工平均人数＋１）

城市产业结构 ｉｎｄ２ｐｅｒ （第二产业增加值 ／ 地区生产总值）×１００％

城市金融发展 ｆｉｎａｎｓｔｏｒｅ ｌｎ（年末金融机构各项贷款余额＋１）

城市政府科技支出 ｓｉｎｃｆｉｓｏｕｔ （政府科学经费支出 ／ 地方财政一般预算内支出）×１００％

城市基础设施水平 ｒｏａｄｐｅ ｌｎ（年末实有城市道路面积 ／ 年末总人口数＋１）

获评国家园林城市 ｙｌｄｉｄ 城市曾获得过国家园林城市称号取 １， 否则为 ０

获评国家环境保护模范城市 ｈｂｄｉｄ 城市曾获得过国家环境保护模范城市称号取 １， 否则为 ０

获评国家卫生城市 ｗｓｄｉｄ 城市曾获得过国家卫生城市称号取 １， 否则为 ０

（二） 数据来源与处理

本文使用的微观制造业企业数据来源于 “中国

工业企业数据库”， 专利申请数据来源于国家知识产

权局的 “中国专利数据库”， 城市层面的社会经济控

制变量数据来源于 《中国城市统计年鉴》 的市辖区

部分。 各期全国文明城市、 国家园林城市、 国家卫生

城市和国家环境保护模范城市的获评城市名单数据来

自各项目的官方网站， 通过手工收集获得。 使用上述

数据， 本文基于如下流程构造了基准回归使用的数

据集：
首先， 借鉴寇宗来和刘学悦 （２０２０） ［３０］ 的方法，

对 ２００４ 年至 ２０１３ 年的中国工业企业数据与专利申请

数据进行逐年匹配， 并汇总得到各年份每个工业企业

的专利申请数量， 进而根据 Ｂｒａｎｄｔ 等 （２０１２） ［３１］ 的

方法将各年企业数据匹配为原始企业面板数据。
其次， 对原始企业面板数据进行清洗处理。 第

一， 参考 Ｃａｉ 和 Ｌｉｕ （２００９） ［３２］ 的做法， 删除了企业

就业人数缺失或小于 ８ 人或企业资产总计、 固定资产

净值年平均余额变量数值非正或缺失的样本。 因

２０１０ 年的企业流动负债合计、 流动资产合计以及负

债合计数据有较多缺失， 为尽可能保持样本的连续

性， 本文对这三个变量进行了线性插值处理， 进而删

除了企业流动资产合计、 固定资产合计千元或负债合

计大于企业资产总计的样本， 以及企业流动负债大于

企业负债合计的样本。 此外， 删除了开业成立年份早

于 １９４９ 年的样本。 最终保留制造业企业。 第二， 借

鉴郑文平和张冬洋 （２０１６） ［３３］的思路对样本进行了政

策稳健性处理， 即保留了符合以下条件的企业样本：
２００４ 年至 ２０１３ 年内存在时期在六年及以上， ２００８ 年

有数据并且 ２００８ 年前后有数据的时期在两年以上的

样本。
最后， 将清洗过的企业面板数据与地级市市辖区

社会经济数据进行匹配。 全国文明城市对地级市市辖

区、 县级单位以及直辖市市辖区的测评标准并不完全

一致， 因此本文删除了四个直辖市内的企业样本。 此

外， 考虑到获得全国文明城市荣誉的城市单位会进入

复查程序， 不能反复评选， 因此删除 ２００５ 年、 ２００９
年和 ２０１５ 年获评城市对应的企业样本。 经过上述处

理， 最终得到本文基准回归使用的政策稳健性样本，
主要变量的描述性统计情况见表 ２。

表 ２ 主要变量描述性统计表

变量 样本量 平均值 标准差 最小值 最大值

Ｐａｔｅｎｔ ３９５ ９７２ ０􀆰 １２９ ９ ０􀆰 ５１０ ４ ０􀆰 ０００ ０ ６􀆰 ８２３ ３

ｗｍｄｄ ３９５ ９７２ ０􀆰 １８６ ０ ０􀆰 ３８９ １ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

１２１
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变量 样本量 平均值 标准差 最小值 最大值

ｓｉｚｅ ３９５ ９７２ １０􀆰 ３４５ ２ １􀆰 ４３２ １ ５􀆰 ２６２ ７ １９􀆰 ４２６ ９

ｆｅｍｐｌｏｙ ３９５ ９７２ ５􀆰 ０７４ ３ １􀆰 ０４４ ２ ２􀆰 １９７ ２ １１􀆰 ９２５ １

ａｇｅ ３９５ ９７２ １０􀆰 ８６８ １ ８􀆰 ００４ ４ ０􀆰 ０００ ０ ６５􀆰 ０００ ０

ｄｅｂｔ ３９５ ９７２ ９􀆰 ２０２ ８ １􀆰 ７６２ ９ ０􀆰 ６９３ １ １８􀆰 ８２２ ５

Ｌｅｖ ３９５ ９７２ ４１􀆰 ７３２ ６ ２３􀆰 ３５０ ７ ０􀆰 ０００ ８ １００􀆰 ０００ ０

ｗｃａｐｉｔａｌ ３９５ ９７２ ８􀆰 ４８５ ４ １􀆰 ８４０ ３ －０􀆰 ６９３ １ １７􀆰 ８５５ １

ｇｄｐ ３９５ ９７２ １７􀆰 ７３３ ７ １􀆰 １６９ ６ １３􀆰 ７９８ ２ ２１􀆰 ０７０ ２

ｓａｌａｒｙｅｍ ３９５ ９７２ １０􀆰 ２９１ ３ ０􀆰 ４２１ ０ ７􀆰 ５８６ １ １１􀆰 ４３３ ４

ｉｎｄ２ｐｅｒ ３９５ ９７２ ５０􀆰 ９４６ ５ ９􀆰 ５４９ ９ ８􀆰 １００ ０ ９１􀆰 ０００ ０

ｆｉｎａｎｓｔｏｒｅ ３９５ ９７２ １７􀆰 ５０７ ６ １􀆰 ２２０ ９ １２􀆰 ５５２ ５ ２１􀆰 １７８ ０

ｓｉｎｃｆｉｓｏｕｔ ３９５ ９７２ １􀆰 ６７２ ３ １􀆰 ２８８ ２ ０􀆰 ００２ ９ ５􀆰 ７８４ ２

ｒｏａｄｐｅ ３９５ ９７２ ２􀆰 ３７８ ７ ０􀆰 ４３８ ０ ０􀆰 ０１８ ２ ４􀆰 ６９４ ３

ｙｌｄｉｄ ３９５ ９７２ ０􀆰 ５２３ ６ ０􀆰 ４９９ ４ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

ｈｂｄｉｄ ３９５ ９７２ ０􀆰 ２５２ ７ ０􀆰 ４３４ ６ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

ｗｓｄｉｄ ３９５ ９７２ ０􀆰 ３５５ ３ ０􀆰 ４７８ ６ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

四、 实证结果

（一） 基准回归结果

表 ３ 报告了创建全国文明城市对企业创新产出影

响的基准回归结果。 其中， 列 （１） 表示仅控制三类

固定效应后的回归结果， 列 （２） 至列 （４） 是依次

加入企业层面、 城市层面以及同类项目虚拟变量的回

归结果。 考虑到知识溢出效应会使得城市内企业样本

的随机扰动项产生序列相关关系， 本文所有回归分析

均使用聚类到城市层面的稳健标准误。 可以发现， 随

着控制变量的加入， 倍差项获评全国文明城市 ｗｍｄｄ
的系数大小整体呈现下降趋势， 但始终显著为正。 列

（４） 结果显示， 在控制其他条件不变的情况下， 获

评全国文明城市使得城市内制造业企业创新产出平均

提升了约 ３􀆰 ８８％。

表 ３ 获评全国文明城市对企业创新产出的回归结果

解释变量
因变量： 企业创新产出

（１） （２） （３） （４）

ｗｍｄｄ
０􀆰 ０５０ ９∗∗∗

（０􀆰 ０１８ ０）
０􀆰 ０５７ ８∗∗∗

（０􀆰 ０１８ ３）
０􀆰 ０３３ ５∗∗

（０􀆰 ０１３ ４）
０􀆰 ０３８ ８∗∗∗

（０􀆰 ０１３ １）

企业层面控制变量 否 是 是 是

城市层面控制变量 否 否 是 是

同类项目控制变量 否 否 否 是

企业固定效应 是 是 是 是

年份固定效应 是 是 是 是

产业固定效应 是 是 是 是

２２１
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解释变量
因变量： 企业创新产出

（１） （２） （３） （４）

常数项
０􀆰 １２０ ４∗∗∗

（０􀆰 ００３ ４）
－０􀆰 ３２０ ８∗∗∗

（０􀆰 ０６７ ９）
０􀆰 ５７０ ３

（０􀆰 ５５０ ５）
０􀆰 ５８２ ９

（０􀆰 ５４０ ４）

样本量 ３９５ ９７２ ３９５ ９７２ ３９５ ９７２ ３９５ ９７２

Ｒ２ ０􀆰 ５２３ ６ ０􀆰 ５２５ ３ ０􀆰 ５２６ １ ０􀆰 ５２６ ２

　 　 注： 括号内为聚类到城市层面的稳健标准误； ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示回归系数在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著。 下同。

（二） 平行趋势检验

借鉴事件史 （ｅｖｅｎｔ⁃ｓｔｕｄｙ） 研究的思路， 本文以

２００７ 年为基期， 将公式 （１） 中核心解释变量 ｗｍｄｄ
替换为一组年份虚拟变量Ｔｔ与处理组虚拟变量ｔｒｅａｔｃ的
交乘项， 构建回归模型进行平行趋势检验， 如公式

（２） 所示①：

Ｐａｔｅｎｔｉｊｃｔ ＝α０＋ ∑
２０１３

ｔ ＝ ２００４
πｔ ｔｒｅａｔｃＴｔ＋ ∑

Ｒ

ｒ ＝ １
βｒＸｒｉｔ

＋ ∑
Ｋ

ｋ ＝ １
γｋＺｋｃｔ＋μｉ＋σｔ＋θ ｊ＋εｉｊｃｔ （２）

使用与基准回归模型同样的设定方法回归得到

πｔ 估计值后， 绘制如图 １ 所示的平行趋势检验图。
可以发现， 政策发生前各年份对应的回归系数均不显

著， 表明创建全国文明城市前处理组与对照组的企业

创新产出发展趋势不存在显著差别， 符合平行趋势假

定。 同时， 政策发生期当年及以后年份对应的回归系

数均显著为正且逐步增加， 说明获评全国文明城市的

创新促进效应会在一定时期内得到维持。
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图 １　 平行趋势检验图

（三） 内生性讨论

在本文实证研究设计下， 存在严重内生性问题的

可能性较小。 第一， 本文评估的是宏观政策对微观企

业的影响， 这会大大缓解政策评估时的双向因果问

题。 第二， 如果企业可以预见某些城市会获评全国文

明城市并且据此判断主动迁入这些城市， 或者企业可

以对其所在城市获评全国文明城市提供决定性帮助

时， 则会产生由样本自选择偏差引起的内生性问题。
针对前者， 企业能够事先判断出哪些城市会获评的难

度较大， 并且制造业企业仅因为全国文明城市评选就

愿意承担高额成本进行搬迁的可能性很小。 针对后

者， 确实存在企业帮助城市政府参评同类型项目的例

子 （Ｌｉ， ２０１８［３４］）。 然而， 全国文明城市测评内容涵

盖范围很广， 需要微观企业参与甚至负责的创建工作

仅是一部分， 因此本文认为单个企业能够决定城市是

否获评全国文明城市的概率同样很小。
此外， 本文的实证分析还通过了前置处理年份、

随机生成处理组两种安慰剂检验， 使用其他样本回归

以及基于 ＰＳＭ－ＤＩＤ 模型回归等其他稳健性检验②。
综上， 本文基准回归结果显示， 获评全国文明城市显

著促进了城市内制造业企业的创新产出， 假说 １ 得到

验证。

①　 ∑
２０１３

ｔ ＝ ２００４
πｔ ｔｒｅａｔｃＴｔ 中， ｔ 不包括 ２００７ 年。

②　 受篇幅所限， 稳健性检验未在正文中列示， 感兴趣的读者可联系作者索取。

五、 政策影响机制分析

本部分首先考察获评全国文明城市对企业发明创

新和非发明创新是否具有差异性影响， 进而检验环境

规制措施和城市创新环境优化两个影响机制的作用。
（一） 对企业发明与非发明创新产出的影响

黎文靖和郑曼妮 （２０１６） ［１３］研究发现， 中国选择

性产业政策会促使部分企业为 “寻扶持” 更多地进

３２１
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行以非发明型为主的策略性创新， 而减少以发明型为

主的实质性创新。 本文认为由于政策影响机制的不同，
创建全国文明城市对各类型的企业创新产出均会有正

向影响。 为检验这一判断， 本文按照与企业创新产出

变量同样的方式， 构造出企业发明创新产出和企业非

发明创新产出作为新的因变量， 重新对公式 （１） 的

基准模型进行回归， 结果见表 ４。 表 ４ 列 （２） 与列

（３） 的结果显示， 获评全国文明城市对企业发明创

新产出和企业非发明创新产出均有显著的正向影响。
这与选择性产业政策和创新补贴政策的作用具有差异

性， 其原因可能在于两者影响机制的不同： 首先， 创

建全国文明城市过程中， 城市政府缺乏动机直接干预

企业创新， 企业也就没有为迎合政府参评而更多进行

策略性创新的必要； 其次， 面对环境规制措施的压

力， 企业可以通过改造当前工艺流程或研发新技术两

种创新途径来实现污染减排目的， 因此相应实用新型

和发明专利申请的需求都会增加； 最后， 在更好的城

市创新环境中， 只要有利于自身竞争力的提升， 企业

就会愿意开展任何形式的创新。 下文将沿用这种划分

思路， 对环境规制措施和城市创新环境优化两个具体

影响机制进行实证检验分析。

表 ４ 获评全国文明城市对企业发明与

非发明创新产出影响的估计结果

变量

企业创新

产出

企业发明

创新产出

企业非发明

创新产出

（１） （２） （３）

ｗｍｄｄ
０􀆰 ０３８ ８∗∗∗

（０􀆰 ０１３ １）
０􀆰 ０２４ ８∗∗∗

（０􀆰 ００７ ３）
０􀆰 ０２９ ０∗∗∗

（０􀆰 ０１１ １）

所有控制变量 是 是 是

企业、 年份与

产业固定效应
是 是 是

常数项
０􀆰 ５８２ ９

（０􀆰 ５４０ ４）
０􀆰 ０３８ ９

（０􀆰 ３０９ ９）
０􀆰 ５８１ ８

（０􀆰 ４７４ ４）

样本量 ３９５ ９７２ ３９５ ９７２ ３９５ ９７２

Ｒ２ ０􀆰 ５２６ ２ ０􀆰 ４７９ ９ ０􀆰 ４９８ ９

（二） 政策影响机制分析

本节先分析获评全国文明城市是否对企业绿色创

新具有影响， 以检验环境规制措施的作用； 进而利用

科技服务业新企业集聚和金融业新企业集聚作为代理

变量， 检验城市创新环境优化的作用。
１􀆰 环境规制措施机制分析。
已有研究使用城市综合污染指数或企业污染排放

强度变化等指标， 实证发现创建全国文明城市显著抑

制了城市总体或微观企业的污染排放 （石大千等，
２０１９［９］； 谌仁俊等， ２０２１［４］ ）。 然而这并不能直接说

明该减排效果是通过创新实现的。 为此， 本文直接使

用企业绿色专利申请数量构建因变量进行分析。 具体

而言， 根据世界知识产权组织 （Ｗｏｒｌｄ Ｉｎｔｅｌｌｅｃｔｕａｌ
Ｐｒｏｐｅｒｔｙ Ｏｒｇａｎｉｚａｔｉｏｎ， ＷＩＰＯ） 提供的绿色专利分类

标准， 基于专利的主分类号信息①识别得到中国专利

数据库中的绿色专利， 并保留其中的发明和实用新型

专利。 进而， 参考上文中企业创新产出变量的构造流

程， 得到企业绿色创新产出变量作为新的因变量进行

回归分析， 结果见表 ５ 列 （１）。 为保证分析的稳健

性， 本文还基于专利的所有分类号信息进行了匹配，
对企业绿色创新产出变量重新赋值， 结果见列 （２）。
从表 ５ 结果可以看出， 获评全国文明城市对企业绿色

创新产出具有显著的正向影响， 这为创建全国文明城

市过程中环境规制措施具有的创新促进作用提供了证

据。 由此假说 ２ 得到验证。

表 ５ 环境规制措施机制分析结果

解释变量
因变量： 企业绿色创新产出

（１） （２）

ｗｍｄｄ
０􀆰 ００４ ６∗∗

（０􀆰 ００２ １）
０􀆰 ００５ ４∗∗

（０􀆰 ００２ ５）

所有控制变量 是 是

企业、 年份和产业固定效应 是 是

常数项
－０􀆰 ０６４ ８
（０􀆰 ０７０ ８）

－０􀆰 ０４９ ４
（０􀆰 ０８３ ５）

样本量 ３２０ ６１１ ３２０ ６１１

Ｒ２ ０􀆰 ４３０ ９ ０􀆰 ４４３ ９

　 　 注： 列 （１） 为基于专利主分类号匹配绿色专利的回归结果， 列

（２） 是基于所有专利分类号匹配绿色专利的回归结果。

２􀆰 城市创新环境优化机制分析。
本文使用科学研究和技术服务业 （以下简称

“科技服务业” ） 和金融业两个产业门类的新企业集

聚水平度量城市创新环境优化水平。 首先从 “爱企

４２１
① 同一专利可能具有若干个分类号， 将最能够代表专利技术主题的放在第一位， 称为主分类号。
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查” 网站①整理得到 ２００４ 年至 ２０１３ 年地级市层面的

所有产业、 科技服务业和金融业新注册企业数量数

据， 进而通过计算科技服务业和金融业分别占所有产

业新企业注册数量的百分比， 得到科技服务业新企业

集聚和金融业新企业集聚两个机制变量。
新企业往往基于利润最大化进行选址， 当某些地

区出现新的利润空间时， 新企业就更可能向该地区集

聚 （Ｒｏｓｅｎｔｈａｌ 和 Ｓｔｒａｎｇｅ， ２００３［３５］）。 一方面， 使用科

技服务业新企业集聚对应集聚经济作用效率。 根据

《国民经济行业分类 （ＧＢ ／ Ｔ ４７５４—２０１７） 》， 科技服

务业具体包括研究和试验发展、 专业技术服务业、 科

技推广和应用服务业三个大类产业。 这说明， 科技服

务业能够帮助制造业企业更好地开展创新活动。 如果

创建全国文明城市使得城市创新环境得到切实优化，
集聚经济作用效率的提升会引发企业创新需求的迅速

增长， 同时在更加透明高效的市场环境和合理可靠的

制度环境中， 企业通过市场途径进行研究与试验、 新

产品推广等创新活动的动机会更强。 另一方面， 使用

金融业新企业集聚度量企业可能得到的创新融资规

模。 企业创新活动的增长催生了更多的外部融资需

求， 同时创建全国文明城市改善了金融市场环境， 缓

解了金融机构与企业间的信息不对称问题与企业创新

的风险， 因此金融机构为企业创新活动提供资金支持

的意愿也会相应增加。
本文借鉴 Ａｃｅｍｏｇｌｕ 等 （２００３） ［３６］ 的思路， 利用

中介效应方法进行机制分析。 表 ６ 列 （１） 是倍差项

ｗｍｄｄ 分别对两个机制变量的回归结果， 可以发现获

评全国文明城市对科技服务业新企业集聚和金融业新

企业集聚都有显著的促进作用。 在列 （２） 基础上分

别加入科技服务业新企业集聚 （面板 Ａ） 和金融业

新企业集聚 （面板 Ｂ） 两个机制变量后得到列 （３）
结果。 可以发现， 获评全国文明城市 ｗｍｄｄ 的回归系

数仍然显著为正， 但其显著性和系数大小明显下降，
同时两个机制变量的回归系数在列 （３） 中均显著为

正。 由此可以判断科技服务业新企业集聚和金融业新

企业集聚是获评全国文明城市影响企业创新产出的两

个主要渠道。 同理， 列 （４） 至列 （７） 的结果显示，
这一结论同样适用于企业发明创新产出和企业非发明

创新产出。 由此， 创建全国文明城市通过对城市创新

环境的优化促进了企业创新， 假说 ３ 得到验证。

表 ６ 城市创新环境优化机制的分析结果

变量
机制变量 企业创新产出 企业发明创新产出 企业非发明创新产出

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

面板 Ａ： 科技服务业新企业集聚作为机制变量

ｗｍｄｄ
０􀆰 ４９４ ２∗∗∗

（０􀆰 １５６ ３）
０􀆰 ０３９ ２∗∗∗

（０􀆰 ０１３ １）
０􀆰 ０２８ ５∗∗

（０􀆰 ０１２ １）
０􀆰 ０２４ ９∗∗∗

（０􀆰 ００７ ３）
０􀆰 ０１８ ９∗∗∗

（０􀆰 ００６ ８）
０􀆰 ０２９ ４∗∗∗

（０􀆰 ０１１ １）
０􀆰 ０２１ ５∗∗

（０􀆰 ０１０ ５）

科技服务业

新企业集聚

０􀆰 ０２１ ６∗∗∗

（０􀆰 ００５ ３）
０􀆰 ０１２ １∗∗∗

（０􀆰 ００２ ７）
０􀆰 ０１６∗∗∗

（０􀆰 ００４ ３）

面板 Ｂ： 金融业新企业集聚作为机制变量

ｗｍｄｄ
０􀆰 ２９０ ０∗∗∗

（０􀆰 １０１ １）
０􀆰 ０３９ ２∗∗∗

（０􀆰 ０１３ １）
０􀆰 ０３７ １∗∗∗

（０􀆰 ０１３ １）
０􀆰 ０２４ ９∗∗∗

（０􀆰 ００７ ３）
０􀆰 ０２３ ７∗∗∗

（０􀆰 ００７ ３）
０􀆰 ０２９ ４∗∗∗

（０􀆰 ０１１ １）
０􀆰 ０２７ ９∗∗

（０􀆰 ０１１ １）

金融业

新企业集聚

０􀆰 ００７ １∗∗∗

（０􀆰 ００２ １）
０􀆰 ００３ ９∗∗∗

（０􀆰 ００１ １）
０􀆰 ００５ ０∗∗∗

（０􀆰 ００１ ７）

　 　 注： 列 （１） 表示机制变量对获评全国文明城市的回归结果， 面板 Ａ 和面板 Ｂ 中的机制变量分别对应科技服务业新企业集聚和金融业新企业

集聚； 因匹配机制变量， 回归分析样本量变为 ３９５ ４５４ 个； 列 （２）、 列 （４） 和列 （６） 是不加入机制变量的基准回归结果， 列 （３）、 列 （５） 和

列 （７） 则是对应加入机制变量后的回归结果； 其他回归设定均与基准回归一致。

六、 异质性分析

本节从企业融资约束、 企业政府隶属关系两个企

业特征维度以及产业技术水平、 产业污染水平两种产

业特征维度， 使用基于分类变量生成的虚拟变量与倍

差项的交乘项代替原倍差项的方式， 分析创建全国文

５２１
① 网址为 ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ａｉｑｉｃｈａ􀆰 ｂａｉｄｕ􀆰 ｃｏｍ ／ ａｄｖａｎｃｅｓｅａｒｃｈ， 收集日期为 ２０２１ 年 １０ 月 ７ 日。
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明城市对企业创新产出的异质性影响。
（一） 企业层面的异质性

企业创新活动面临着较高的外部融资成本 （鞠
晓生等， ２０１３［２６］）。 那么， 在不同强度的初始融资约

束下， 企业创新受到的影响是否会有所差异呢？ 为

此， 本文构建了 Ｈａｄｌｏｃｋ 和 Ｐｉｅｒｃｅ （２０１０） ［３７］ 提出的

ＳＡ 指数①， 并将该指数大小在 １ ／ ２ 分位数以下的样本

划分为融资约束较重的企业， 其他为融资约束较轻的

企业。 表 ７ 面板 Ａ 的回归结果显示， 获评全国文明城

市仅对融资约束较重的企业有着显著的创新促进作用，
对融资约束较轻企业的影响则并不显著。 可能的原因

是， 对初始融资约束较重企业而言， 创建全国文明城

市有效地增加了它们可以获得的创新融资规模， 而初

始融资约束较轻企业的创新本就不受资金问题困扰，
因此创建全国文明城市对其的影响并不明显。

①　 ＳＡ 指数的计算方式为： －０􀆰 ７３７×企业规模＋０􀆰 ０４３×企业规模２－ ０􀆰 ０４×企业年龄。 ＳＡ 指数具有外生性的优势， 它仅代表企业样本之间融资约束

相对强弱的分布情况。
②　 这里 “上级” 指中央或省级行政单位， “本级” 指的是地级市行政单位。
③　 具体为化学需氧量、 氨氮排放量、 挥发酚排放量、 二氧化硫排放量、 粉尘排放量、 氮氧化物排放量、 烟尘排放量和非金属矿物制品业 ８ 种污

染物排放指标。

Ｌｉ （２０１８） ［３４］发现创建国家卫生城市过程中， 城

市内私有部门企业主要受到环境规制措施的影响， 地

方同级国有企业则会被要求承担一定的卫生治理责

任， 而部分隶属于中央的大型国有企业会被邀请一起

参与决策， 并利用自身资源帮助城市推进卫生治理工

作。 那么， 获评全国文明城市是否也会对具有不同政

府隶属关系企业的创新产出产生异质性影响呢？ 为

此， 本文将样本分为了无隶属关系， 隶属于上级单位

以及隶属于本级或下级行政单位三类②。 表 ７ 面板 Ｂ
的回归结果显示， 获评全国文明城市对各类隶属关系

企业的创新产出都有着显著的正向促进作用。 同时，
相较于无隶属关系的企业， 有政府隶属关系的企业受

到的创新促进作用更大， 且隶属于上级行政单位的企

业受到的促进作用最强。 可能的原因是， 相较于无政

府隶属关系的企业， 有隶属关系的企业可能会获得更

多的政府资源支持； 城市政府会要求隶属于本市的企

业承担一定的参评任务， 因此在短时间内这类企业会

花费一定资源， 其创新也会受到一定制约； 而城市政

府无权对具有更高隶属关系的企业提出类似要求， 同

时这类企业自身资源更加丰富， 因此它们受到的创新

促进作用最强。
（二） 产业层面的异质性

本小节考察产业技术水平与产业污染水平的异质

性影响。 企业自身创新投入产出的技术特征以及对集

聚经济外部性的吸收能力是有差异的 （Ａｕｄｒｅｔｓｃｈ 和

Ｆｅｌｄｍａｎ， ２００４［３８］）。 创建全国文明城市对于不同性

质产业内企业创新产出也可能存在显著的异质性影

响。 同时， 文明城市测评体系中有专门针对工业企业

污染防治的要求， 受此激励的城市政府很可能会对污

染排放程度高的企业进行有针对性的整顿治理。 因

此， 部分高污染企业可能会在一定时期内面临着更高

的污染治理成本。
为考察产业技术水平异质性， 本文将李兵等 （２０１６）［３９］

研究中规定的技术水平为 “低” “中低” 的产业合并

为技术水平较低产业， 将技术水平 “高” 和 “中高”
的产业合并为技术水平较高产业。 表 ７ 面板 Ｃ 的回

归结果显示， 获评全国文明城市对技术水平较低产业

内的企业创新产出不具有显著影响， 对技术水平较高

产业内的企业创新产出具有显著的正向影响， 并且其

发明创新受到的促进作用更高。 技术水平较高产业内

企业具有更高的创新需求， 面临着更强的行业内竞争

环境， 创建全国文明城市缓解了这类企业的创新压

力， 并提供更加公平高效的创新环境， 进而显著促进

了它们的创新产出。 在技术水平较低的产业内， 企业

的生产技术、 所在的产业状况都相对稳定， 因此创新

需求以及竞争压力均较小， 通过专利申请来保护知识

产权， 形成自身竞争优势的动机就较弱， 因此对创建

全国文明城市的反应并不敏感。
为考察污染水平异质性， 本文根据 ２０１０ 年发布

的 《第一次全国污染源普查公报》， 选取化学需氧

量、 氮排放量、 挥发酚排放量③等 ８ 种污染物排放量

最多的 １８ 类大类产业作为污染水平较高产业， 其余

则为污染水平较低产业， 相应回归结果见表 ７ 面板

Ｄ。 可以发现， 污染水平较低产业内的企业创新产出

受到了显著的正向促进作用， 而获评全国文明城市仅

对污染水平较高产业内的企业发明创新产出具有显著

的正向影响。 这说明， 创建全国文明城市过程中， 污

染水平较高的企业面临着更大的污染治理成本， 同时

它们可能会将有限的资源投入到发明专利上， 并努力

通过技术创新途径解决企业污染问题。
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表 ７ 异质性分析结果

变量

企业创新

产出

企业发明

创新产出

企业非发明

创新产出

（１） （２） （３）

面板 Ａ： 企业融资约束异质性

融资约束较重×ｗｍｄｄ
０􀆰 ０７０ ６∗∗∗

（０􀆰 ０１６ ８）
０􀆰 ０４２ ０∗∗∗

（０􀆰 ００９ ２）
０􀆰 ０５３ １∗∗∗

（０􀆰 ０１４ ３）

融资约束较轻×ｗｍｄｄ
－０􀆰 ０１２ ５
（０􀆰 ００８ ４）

－０􀆰 ００３ １
（０􀆰 ００５ ０）

－０􀆰 ００９ ９
（０􀆰 ００６ ８）

面板 Ｂ： 企业隶属关系异质性

无隶属关系×ｗｍｄｄ
０􀆰 ０３３ ８∗∗

（０􀆰 ０１３ ７）
０􀆰 ０１８ ８∗∗

（０􀆰 ００７ ８）
０􀆰 ０２６ ３∗∗

（０􀆰 ０１１ ５）

隶属上级单位×ｗｍｄｄ
０􀆰 ２２６ １∗∗∗

（０􀆰 ０７３ ４）
０􀆰 ２１９ ３∗∗∗

（０􀆰 ０６５ ９）
０􀆰 １５２ ９∗∗∗

（０􀆰 ０４２ ８）

隶属本级或下级单位×ｗｍｄｄ
０􀆰 ０４６ ８∗∗∗

（０􀆰 ０１４ ７）
０􀆰 ０３７ １∗∗∗

（０􀆰 ００８ ２）
０􀆰 ０３０ ８∗∗

（０􀆰 ０１３ ０）

面板 Ｃ： 产业技术水平异质性

技术水平较低产业×ｗｍｄｄ
－０􀆰 ０１０ ０
（０􀆰 ０１１ ９）

－０􀆰 ０１０ ９∗

（０􀆰 ００６ ５）
－０􀆰 ００３ １
（０􀆰 ０１０ ３）

技术水平较高产业×ｗｍｄｄ
０􀆰 １０９ ９∗∗∗

（０􀆰 ０１８ ０）
０􀆰 ０７６ ６∗∗∗

（０􀆰 ００９ ４）
０􀆰 ０７５ ９∗∗∗

（０􀆰 ０１５ １）

面板 Ｄ： 产业污染水平异质性

污染水平较低产业×ｗｍｄｄ
０􀆰 ０７１ ０∗∗∗

（０􀆰 ０１８ ５）
０􀆰 ０４１ １∗∗∗

（０􀆰 ００９ ７）
０􀆰 ０６０ ６∗∗∗

（０􀆰 ０１６ １）

污染水平较高产业×ｗｍｄｄ
０􀆰 ０２１ ９∗

（０􀆰 ０１１ ２）
０􀆰 ０１６ ２∗∗

（０􀆰 ００６ ４）
０􀆰 ０１２ ５

（０􀆰 ００９ ３）

　 　 注： 本表中的异质性分析均使用基于分类变量生成的虚拟变量与

倍差项的交乘项代替原倍差项的方式进行， 因篇幅限制， 只汇报各交

乘项回归系数情况； 其他回归设定均与基准回归一致。

七、 结论与启示

提升中国微观企业的创新产出能力是落实创新驱

动发展战略的关键与基础。 以全国文明城市为代表的

国家级城市评比项目内嵌于中国 “中央－地方” 治理

体系中， 是激励地方城市政府强化非经济领域治理工

作的重要工具之一 （易成栋等， ２０２２［１９］）。 本文基于

双重差分模型， 利用中国制造业企业微观数据和中国

专利申请数据， 实证分析了创建全国文明城市对企业

创新产出的影响， 本文的研究结论主要包括： 创建全

国文明城市对地级市内的制造业企业创新产出具有显

著的正向促进作用； 企业发明创新产出和企业非发明

创新产出均受到了显著的促进作用； 环境规制措施和

城市创新环境优化是创建全国文明城市促进企业创新

产出的两个主要渠道。 最后， 创建全国文明城市对融

资约束较重、 有政府隶属关系、 技术水平较高产业以

及污染水平较低产业的企业创新产出具有更强的促进

作用。
总而言之， 创建全国文明城市能够在一定程度

上提升城市内的企业创新产出水平。 本文的发现不

仅是已有研究的延续与拓展， 而且还具有一定的启

发作用。 从创新促进政策方面看， 本文的研究结论

表明， 提升企业创新产出能力， 不一定只能依靠创

新补贴政策或产业扶持政策， 也可以通过优化特定

空间内的既有创新环境来实现。 从全国文明城市等

项目的角度来看， 它们的作用不限于测评体系涉及

的范围， 本文的结论就说明创建全国文明城市在提

升城市文明水平的同时， 也为企业提供了更好的城

市创新环境。 因此， 本文认为要充分利用全国文明

城市为代表的国家级城市评比项目， 努力维持其既

有作用， 同时不断规范地方政府的参评行为， 尽可

能降低其负面影响。
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